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1RØsumØ
Cet article analyse les mØcanismes de transmission des taux de marchØ vers les taux dØbiteurs ￿ l￿ aide de
donnØes individuelles de banques fran￿aises, issues de la collecte MIR (MFI Interest Rates) harmonisØe au
sein du SEBC. Les donnØes recouvrent les taux des contrats nouveaux pour les trois grands compartiments
du marchØ du crØdit (consommation, immobilier et sociØtØs non ￿nanciŁres) entre janvier 2003 et juillet 2007.
Le pass-through est estimØ ￿ partir de deux approches alternatives, l￿ une univariØe, l￿ autre exploitant la
dimension panel de l￿ information disponible. Une Øvaluation des dØlais d￿ ajustement des taux dØbiteurs aux
taux de marchØ est proposØe. Les rØsultats con￿rment l￿ absence de transmission complŁte ￿ long terme pour
les crØdits aux SNF et ￿ l￿ habitat. Les rØsultats mettent Øgalement en Øvidence une forte hØtØrogØnØitØ des
comportements de ￿xation de taux selon le type de crØdit, la taille et la catØgorie juridique des banques.
Classi￿cation JEL : G21, C22, C23.
Mots clØs : canaux de transmission de la politique monØtaire, donnØes de panel non stationnaires,
dØpendance inter-individuelle
Abstract
The present paper investigates the pass-through mechanism between market interest rates and bank
interest rates using a panel of French banks based on new ESCB harmonised bank interest rate statistics
(MIR: Monetary Interest Rates). The data are extracted from new individual contracts on a monthly basis
for the three main segments of the credit market (consumers loans, mortgage loans and loans to non-￿nancial
￿rms) from January 2003 to July 2007.
The pass-through is estimated using two approaches: ￿rstly a univariate approach for each bank and
secondly a panel data approach. An evaluation of the adjustment lag at which market rates are passed
through to retail bank rates is also carried out. Our results con￿rm an incomplete adjustment of bank rates
to changes in market rates in the long-term for loans to non-￿nancial ￿rms and mortgage loans. In addition,
our ￿ndings suggest signi￿cant heterogeneity in the pricing of loans depending on the type of credit, the size
and the legal category of banks.
JEL Classi￿cation: G21, C22, C23.
Keywords: transmission mechanism of monetary policy, non-stationary panel data, cross-section de-
pendance
2RØsumØ non technique
Cet article Øtudie la transmission des taux de marchØ vers les taux dØbiteurs bancaires sur un panel de
170 banques fran￿aises entre janvier 2003 et juillet 2007. Ces taux dØbiteurs individuels reprØsentent des
taux observØs sur contrats nouveaux en frØquence mensuelle.
Ce travail vise, pour l￿ essentiel, deux objectifs :
- tout d￿ abord nous utilisons des donnØes individuelles portant sur les taux d￿ intØrŒt e⁄ectifs des prŒts
distribuØs par les banques (MIR). Ces donnØes couvrent plus de 70 % des ￿ ux mensuels de crØdits sur
la pØriode allant de janvier 2003 ￿ juillet 2007 pour les trois grands compartiments du marchØ du crØdit
(immobilier, consommation et sociØtØs non ￿nanciŁres).
- nous estimons ensuite des coe¢ cients de pass-through avec deux approches di⁄Ørentes. Dans un premier
temps, le mØcanisme de pass-through est estimØ pour chaque banque dans le cadre d￿ un modŁle ￿ correction
d￿ erreur a￿n d￿ examiner le dØlai d￿ ajustement des taux dØbiteurs suite ￿ un choc sur le taux de marchØ.
Dans un second temps, nous estimons le coe¢ cient de pass-through de long terme en prenant en compte la
dØpendance entre banques en ayant recours aux dØveloppements rØcents de l￿ ØconomØtrie des panels non-
stationnaires (Bai, Kao et Ng, 2006).
Les rØsultats descriptifs suggŁrent une forte hØtØrogØnØitØ des comportements de ￿xation des taux entre
les banques selon le compartiment de marchØ, la taille et la catØgorie juridique. Avec l￿ approche univariØe,
l￿ ØlasticitØ du taux dØbiteur aux taux de marchØ est de l￿ ordre de 0,5 ￿ court terme et de 0,8 ￿ long terme.
En outre, suite ￿ un choc sur les taux de marchØ, le dØlai d￿ ajustement des taux dØbiteurs est de 9 ￿ 15 mois
selon le segment de marchØ considØrØ.
En￿n, la prise en compte d￿ un facteur commun non stationnaire permet d￿ expliquer la baisse des taux
dØbiteurs sur le dØbut de la pØriode qui ne peut Œtre expliquØe par le taux de marchØ. Au total, ces estimations
mettent en Øvidence le caractŁre incomplet du pass-through ￿ long terme, avec des coe¢ cients proches de
0,9 pour les crØdits ￿ la consommation et de 0,7 pour les crØdits aux sociØtØs non ￿nanciŁres et ￿ l￿ habitat.
3Non-technical summary
This paper examines the pass-through process from market rates to retail bank interest rates on a panel
of 170 French banks from January 2003 to July 2007. We tackle this issue using monthly retail bank interest
rates on new business.
The aim of this paper is twofold:
- First, we use MFI interest rate statistics (MIR) that represent more than 70% of new loans granted for
the period January 2003 to July 2007. We use data for three types of retail bank products (i.e. mortgage
loans, consumer loans and loans to non-￿nancial ￿rms).
- Second, we conduct our pass-through estimations using two empirical strategies. Firstly, we carry out
univariate estimations of the pass-through for each bank in an error-correction model framework, in order
to investigate the adjustment process of retail rates to changes in the market rate. Secondly, we adopt a
panel data approach using recently developed non-stationnary panel tools for the estimation of the long-term
pass-through. Our approach enables us to take into account cross-section dependencies using new estimation
methods, as proposed by Bai, Kao and Ng (2006).
Our ￿ndings suggest that there is a high degree of pass-through heterogeneity across banks depending on
the type of credit, the size and the legal category of the bank. In the univariate approach, the pass-through
coe¢ cient is 0,5 in the short-term and 0,8 in the long-term. Furthermore, following a shock on market rates,
the adjustment lag of retail bank interest rates ranges from 9 months to 15 months depending on the type
of bank product.
Finally, when taking into account cross-section dependencies between banks, it turns out that a non
stationary common factor is able to explain the decreasing trend of lending rates at the beginning of the
sample which cannot be explained by the evolution of market rates. Overall, the pass-through of market rates
to retail rates is found to be incomplete. Long-term pass-through coe¢ cients range from 0,9 for consumer
loans to 0,7 for loans to non-￿nancial ￿rms and mortgage loans.
41 Introduction
Cet article analyse les mØcanismes de transmission des taux de marchØ aux taux dØbiteurs (pass-through
du taux d￿ intØrŒt) en France ￿ l￿ aide d￿ un jeu de donnØes individuelles de banques sur la pØriode 2003-
2007. L￿ Øtude porte ￿ la fois sur l￿ ampleur et la vitesse ￿ laquelle les banques adaptent leurs taux suite
aux Øvolutions de leurs conditions de re￿nancement. Dans ce mØcanisme d￿ adaptation, les banques peuvent
ampli￿er, amortir, voire neutraliser, l￿ incidence d￿ un ajustement de politique monØtaire.
L￿ Øtude du pass-through vise principalement le canal du taux d￿ intØrŒt. Toutefois, dans une approche plus
large, elle intŁgre aussi le canal du crØdit, le canal du capital bancaire et l￿ e⁄et des facteurs institutionnels.
Le canal du taux d￿ intØrŒt dØsigne l￿ e⁄et du taux directeur de la banque centrale sur les taux d￿ intØrŒt de
dØtail des banques, via les taux des marchØs monØtaire et obligataire : l￿ accent est mis sur l￿ incidence d￿ une
variation des coßts de re￿nancement sur l￿ Øvolution des taux pratiquØs sur les prŒts bancaires. Cependant,
l￿ approche par le canal du crØdit montre que cette incidence peut varier selon la structure du bilan des
banques.
L￿ une des originalitØs de l￿ analyse rØside dans l￿ utilisation de donnØes bancaires individuelles portant sur
les taux d￿ intØrŒt e⁄ectifs des prŒts distribuØs par les banques (MIR), observØs sur plus de 70 % des ￿ ux
mensuels de crØdits1 sur la pØriode allant de janvier 2003 ￿ juillet 2007. En e⁄et, les Øtudes sur la France
Øtaient jusqu￿ ￿ prØsent cantonnØes ￿ des donnØes de taux d￿ intØrŒt apparents ou agrØgØes (Baumel et Sevestre,
2000 - Co¢ net, 2005). Par ailleurs, les donnØes utilisØes ici sont harmonisØes au niveau de l￿ EurosystŁme,
assurant d￿ emblØe la comparabilitØ des rØsultats de cette Øtude avec ceux des Øtudes analogues conduites
au sein de la zone euro. Un autre apport de l￿ Øtude tient ￿ la di⁄Ørenciation des comportements selon les
compartiments du marchØ du crØdit : le crØdit aux entreprises, ￿ l￿ habitat et ￿ la consommation. En￿n,
cette Øtude propose ￿ la fois des estimations du pass-through banque par banque puis sur donnØes de panel.
Le plan de l￿ article se prØsente comme suit. La section 2 dØcrit les Øvolutions des taux d￿ intØrŒt au
niveau agrØgØ et rappelle les spØci￿citØs institutionnelles du marchØ du crØdit fran￿ais susceptibles d￿ a⁄ecter
le processus de transmission de la politique monØtaire. La section 3 identi￿e les principaux dØterminants
thØoriques du pass-through. La section 4 dØtaille les donnØes utilisØes et les traitements mis en oeuvre
pour aboutir ￿ un panel cylindrØ. La section 5 prØsente les rØsultats de l￿ approche univariØe ainsi que les
dØterminants individuels du pass-through. La section 6 expose la stratØgie d￿ estimation sur donnØes de panel
avant d￿ en prØsenter les rØsultats. La section 7 conclut.
1Les crØdits considØrØs dans cette Øtude excluent les dØcouverts et autres crØdits de trØsorerie non-ØchØancØs (crØdit revolving
notamment).
52 Le marchØ du crØdit en France
2.1 Les taux bancaires agrØgØs et les taux monØtaires
Au niveau agrØgØ, la marge d￿ intermØdiation, dØ￿nie comme l￿ Øcart entre le taux directeur et les taux sur
crØdits nouveaux, s￿ est lØgŁrement rØduite en France entre 2003 et 2007 (cf. Graphique 1). Selon Co¢ net
(2005), cette baisse, perceptible depuis le passage ￿ la monnaie unique, peut Œtre attribuØe ￿ l￿ intensi￿cation
de la concurrence ￿ l￿ Øchelle de la zone euro. Si l￿ accØlØration de la transmission des impulsions de politique
monØtaire semble une tendance gØnØrale dans la zone euro, elle para￿t plus marquØe en France.
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La pØriode 2003-2007 comporte plusieurs phases : une phase de baisse du taux des opØrations principales de
re￿nancement de la BCE (amorcØe en septembre 2001) jusqu￿ ￿ la mi-2003 ; une phase de stabilitØ durant
prŁs de deux ans et demi ; un cycle de hausse ￿ partir de dØcembre 2005, portant progressivement ce taux
de 2% en novembre 2005 ￿ 4% en juillet 2007. Cette pØriode est Øgalement caractØrisØe par une baisse des
taux dØbiteurs entre 2003 et 2005, en particulier sur le compartiment des crØdits ￿ l￿ habitat, concomitante
avec une quasi stabilitØ des taux monØtaires.
Par ailleurs, la ￿n de pØriode est marquØe par un aplatissement de la courbe des taux (cf. Graphique 2).
Quelle que soit l￿ ØchØance, les taux de marchØ ont convergØ ￿ partir de 2005. Toutefois, de mars ￿ juin 2007,
ces taux se sont tendus conduisant ainsi ￿ un lØger redressement de la courbe des taux. Sur le dernier point
de l￿ Øchantillon (juillet 2007), une tension est perceptible sur les taux du marchØ monØtaire ; elle re￿ Łte les
premiers signes de la crise de liquiditØ qui a a⁄ectØ les compartiments courts du marchØ monØtaire ￿ partir du
milieu de l￿ ØtØ 2007. ParallŁlement, la lØgŁre baisse des taux du marchØ obligataire apparue dŁs la ￿n juillet
6peut Œtre attribuØe ￿ un phØnomŁne de "￿ight to quality" vers les bons et obligations du TrØsor fran￿ais2.
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Cette pØriode est Øgalement marquØe par un dynamisme exceptionnel de la distribution du crØdit en
France : depuis 2003, les encours de crØdit ￿ l￿ habitat ont progressØ ￿ un rythme annuel moyen de 14 %;
les encours de crØdits aux SociØtØs Non FinanciŁres (SNF) ont crß en moyenne de 9 % par an depuis 2004
aprŁs un ralentissement en 2003 ; la croissance des encours de crØdit ￿ la consommation a ØtØ en revanche
plus modØrØe. Ce dynamisme de l￿ o⁄re de crØdit est allØ de pair avec la baisse des taux dØbiteurs jusqu￿ ￿ la
￿n de l￿ annØe 2005. En outre, les ￿ ux de crØdits ont un pro￿l heurtØ et prØsentent une forte variabilitØ au
mois le mois en particulier pour ce qui concerne les crØdits aux SNF (cf. Graphique 3).
2Les turbulences sur les marchØs ￿nanciers de l￿ ØtØ 2007 ont entra￿nØ une rØapprØciation du risque : des arbitrages ont
ØtØ opØrØs au pro￿t des emprunts publics et au dØtriment des catØgories d￿ actifs plus risquØs, ce qui a entra￿nØ un repli des
rendements obligataires notamment dans la zone euro.
3Nous aurions Øgalement pu choisir comme alternative des taux de swap sur Euribor de mŒme ØchØance.
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2.2 Les caractØristiques institutionnelles du marchØ du crØdit
Les spØci￿citØs de la collecte de l￿ Øpargne et de la distribution du crØdit en France
L￿ Øpargne rØglementØe peut constituer un frein ￿ la transmission des taux d￿ intØrŒt de marchØ aux
taux d￿ intØrŒt bancaires. A cet Øgard, le passif des banques fran￿aises est constituØ majoritairement4 de
dØp￿ts rØglementØs, peu sensibles aux mouvements de taux de marchØ. Cette structure de ressources se
traduit de maniŁre symØtrique par une moindre rØactivitØ dans la ￿xation des taux dØbiteurs5.
Par ailleurs, la distribution du crØdit en France se distingue par une relativement faible part des prŒts ￿
taux variables (cf. Annexe 4 - Graphique d), ce qui rØduit mØcaniquement la transmission de la politique
monØtaire. Toutefois, si ce paramŁtre est crucial pour la transmission des chocs monØtaires ￿ l￿ Øconomie
rØelle, il n￿ a⁄ecte pas notre estimation du coe¢ cient de pass-through. En e⁄et, les taux dØbiteurs des crØdits
nouveaux n￿ intŁgrent pas les contrats ￿ taux variables passØs. Par exemple, le calcul du taux des crØdits
￿ l￿ habitat ne prend pas en compte les rØvisions des contrats liØs aux Øvolutions des taux de marchØ. Nos
estimations se focalisent donc sur l￿ e⁄et marginal de la politique monØtaire et non sur pas l￿ e⁄et direct sur
le stock de crØdit.
La concentration du systŁme bancaire
La concentration sur le marchØ du crØdit donne une premiŁre indication sur la magnitude du pass-
through. Selon le modŁle Monti-Klein (cf. infra), le coe¢ cient de pass-through est en e⁄et inversement
proportionnel au pouvoir de marchØ de la banque. Le degrØ de concentration doit Œtre considØrØ comme un
indicateur plut￿t qu￿ un dØterminant du pass-though agrØgØ. La concentration du systŁme bancaire fran￿ais
4La part des dØp￿ts rØglementØs (Livrets A, Codevi, PEL/CEL) s￿ Ølevait ￿ 61,2% en 2003 (Gabrielli et Durant, 2005).
5Toutefois, depuis le 1er aoßt 2004, le taux du livret A est dØterminØ ￿ partir du taux Euribor 3 mois et du taux d￿ in￿ation.
8peut Œtre mesurØe par la proportion des opØrations rØalisØes par les Øtablissements les plus importants.
Les dix premiŁres banques distribuent plus de 40 % des ￿ ux totaux de crØdits nouveaux, quel que soit le
compartiment de marchØ considØrØ. Leur part de marchØ atteint 70% sur le compartiment des crØdits ￿
l￿ habitat (cf. Graphique 4).
Graphique 4 : Les parts de marchØ des dix premiers Øtablissements de crØdit
Note : les parts de marchØ sont calculØes ￿ partir des ￿ ux de crØdits
La dimension « groupe bancaire »
Une mesure complØmentaire de la concentration consiste ￿ prendre en compte, non seulement les rØseaux
regroupØs sous une mŒme enseigne, mais Øgalement l￿ ensemble de leurs ￿liales. MesurØe sur la base des
groupes Øconomiques d￿ appartenance (GEA)6, la concentration appara￿t alors logiquement plus ØlevØe que
sur une base individuelle. L￿ indice Her￿ndahl7 calculØ par le SGCB intŁgre ainsi la "dimension groupe".
L￿ indice tient compte ￿ la fois du nombre d￿ entitØs et de la distribution de crØdits. En pratique, un indice
infØrieur ￿ 0,10 correspond ￿ un marchØ peu concentrØ, s￿ il est compris entre 0,10 et 0,18 le marchØ est
modØrØment concentrØ et au del￿ de 0,18, il est associØ ￿ un marchØ fortement concentrØ. Il est Øgal 0,14 pour
les crØdits ￿ l￿ ensemble de l￿ Øconomie et 0,16 pour le crØdit aux particuliers. L￿ indicateur est restØ globalement
stable depuis 2003 (cf. Rapport de la Commission Bancaire, 2006). L￿ a¢ liation ￿ un groupe bancaire, via
une structure en holding a une in￿ uence signi￿cative sur les volumes de crØdits octroyØs (Ashcraft, 2006) et
sur la formation des taux dØbiteurs. En e⁄et, l￿ appartenance ￿ un groupe bancaire desserre les contraintes
6Les groupes Øconomiques d￿ appartenance sont composØs d￿ Øtablissements de crØdit ayant des liens en capital et qui sont
contr￿lØs par une mŒme entitØ. Huit groupes dominent aujourd￿ hui le systŁme bancaire fran￿ais : BNP-Paribas, CrØdit agricole,
SociØtØ gØnØrale, CrØdit lyonnais, CCF-HSBC, Banques populaires, Caisses d￿ Øpargne, CrØdit mutuel-CIC
7L￿ indice de Her￿ndahl somme les carrØs des parts de marchØ des Øtablissements de crØdit. L￿ indice se situe entre 0 et 1 (0
dans le cas d￿ un marchØ oø un grand nombre d￿ intervenants se partagent Øgalement les parts de marchØ, 1 dans une situation
de monopole).
9￿nanciŁres des banques, notamment pour les plus petites, et attØnue ainsi la sensibilitØ de l￿ o⁄re de crØdits
aux chocs de politique monØtaire.
En￿n, la concentration n￿ exclut pas une vive concurrence au sein du secteur bancaire : d￿ aprŁs l￿ enquŒte
trimestrielle sur la distribution du crØdit menØe par la Banque de France, la pression concurrentielle exercØe
par les Øtablissements de crØdit a fortement contribuØ ces derniŁres annØes ￿ assouplir les critŁres d￿ octroi de
crØdit. Cette tendance se manifeste depuis 2004 ￿ la fois pour les crØdits aux entreprises et aux particuliers
et constitue une des principales raisons pour lesquelles les marges bancaires sont restØes faibles en France
sur la pØriode.
3 Les dØterminants du pass-through du taux d￿ intØrŒt
3.1 Les fondements thØoriques
Les estimations du pass-through du taux d￿ intØrŒt reposent trŁs souvent sur des spØci￿cations empiriques.
Toutefois, le modŁle de Monti-Klein (voir Freixas et Rochet, 1997 p. 59 pour une prØsentation) o⁄re un
cadre thØorique pour analyser le comportement des banques en situation d￿ oligopole8. Dans ce modŁle, les
banques ￿xent leurs taux dØbiteurs selon une logique de facturation du coßt de la ressource en appliquant
un taux de marge ￿ un taux de marchØ (canal monØtaire). La situation d￿ oligopole signi￿e Øgalement pour
les banques que l￿ ØlasticitØ ￿ la demande de prŒts intervient dans la tari￿cation des taux dØbiteurs. Ce cadre
peut Œtre enrichi par la prise en compte des autres canaux de transmission : le canal du crØdit et le canal
du capital bancaire. Ainsi, suite ￿ un durcissement de la politique monØtaire, le comportement de ￿xation
des taux peut Œtre di⁄Ørent selon la liquiditØ et la solvabilitØ des banques.
La demande de prŒts
Le taux d￿ intØrŒt dØbiteur dØpend de la demande de prŒts et donc positivement de l￿ activitØ Øconomique
rØelle : en e⁄et, des conditions Øconomiques favorables font augmenter le nombre de projets rentables en
termes de valeur actuelle nette, ce qui contribue ￿ nourrir la demande de crØdit (Kashyap, Stein et Wilcox,
1993). De plus, la prise en compte de variables macroØconomiques permet de capter les Øvolutions cycliques.
En e⁄et, le rythme d￿ ajustement des taux bancaires aux taux de marchØ peut varier de maniŁre asymØtrique
en fonction des phases du cycle avec une rØpercussion plus forte en phase ascendante que dans les phases de
creux conjoncturel.
Le canal du crØdit
La thØorie du canal du crØdit Øtudie la rØaction de l￿ o⁄re de prŒt ￿ une modi￿cation de la politique
monØtaire (Bernanke et Gertler, 1995). Un durcissement monØtaire, impliquant une hausse des taux de
marchØ, encourage les agents ￿ substituer des titres aux dØp￿ts. Ceci a donc un impact nØgatif dans la collecte
de fonds des banques, qui n￿ ayant pas accŁs ￿ des substituts parfaits, doivent se montrer plus restrictives
8Le marchØ du crØdit se caractØrise par de nombreuses barriŁres ￿ l￿ entrØe : coßts ￿xes ØlevØs, coßts de changement de
banque (switching costs), etc.
10dans leur o⁄re de crØdit. En consØquence, la structure ￿nanciŁre des banques ￿liquiditØ, capitalisation,
taille du bilan ￿est un facteur important de la rØponse des taux bancaires aux Øvolutions des conditions
de ￿nancement. Par exemple, les banques dont les actifs sont moins liquides (Kashyap et Stein, 2000)
sont supposØes plus vulnØrables aux chocs sur les taux de marchØ. En e⁄et, ayant peu de titres liquides, ces
banques ne disposent pas de stocks de sØcuritØ dans lesquels puiser pour attØnuer l￿ impact d￿ une variation du
taux directeur, ce qui accentue la transmission vers les taux bancaires. Par ailleurs, la rØpartition entre dØp￿ts
et ￿nancements de marchØ au passif des banques a⁄ecte leur rØactivitØ et l￿ ampleur de leurs modi￿cations de
taux dØbiteurs. Celles ayant davantage recours au ￿nancement obligataire (Berlin et Mester, 1999) s￿ ajustent
plus rapidement.
Le canal du capital bancaire
La thØorie du canal du capital bancaire (voir MØsonnier 2005, pour une revue de cette littØrature)
est axØe sur le r￿le jouØ par les fonds propres des banques : suite ￿ un durcissement monØtaire, les banques
peuvent subir des pertes du fait de leur exposition au risque de taux, liØ ￿ la transformation des ØchØances,
entre prŒts ￿ long terme et dØp￿ts ￿ court terme. Si leurs fonds propres deviennent trop faibles au regard des
obligations prudentielles et si elles ne peuvent pas, sans coßt additionnel, compenser la baisse des dØp￿ts par
le recours ￿ des ￿nancements externes (certi￿cats de dØp￿t, Ømissions obligataires, Kishan et Opiela, 2000),
elles doivent alors diminuer leurs prŒts et augmenter leurs marges, ce qui accro￿t de facto l￿ amplitude de la
transmission.
3.2 Les principaux rØsultats des Øtudes sur la zone euro
De nombreux travaux ont portØ sur les mØcanismes de transmission de la politique monØtaire au sein de la
zone euro. Les premiŁres Øtudes sur le pass-through sont fondØes sur des sØries de taux agrØgØes par pays,
mais par la suite, l￿ utilisation des donnØes individuelles a ØtØ privilØgiØe, avec notamment la prise en compte
des caractØristiques bancaires et/ou des structures de marchØ.
Les Øtudes sur donnØes de taux agrØgØes (cf. Tableau 1) mettent en Øvidence le caractŁre hØtØrogŁne de
la vitesse et de l￿ ampleur du mØcanisme d￿ ajustement des taux dØbiteurs des banques. La mise en place
de l￿ euro s￿ est traduite par l￿ accØlØration et la convergence de la vitesse de transmission des impulsions
de politique monØtaire entre les pays de la zone euro notamment en France, en Italie et en Espagne. En
revanche, l￿ hØtØrogØnØitØ entre pays demeure marquØe en ce qui concerne l￿ ampleur de la transmission. En
outre, au sein d￿ un mŒme pays, les caractØristiques de l￿ ajustement di⁄Łrent nettement selon le segment du
marchØ bancaire considØrØ : l￿ ajustement tend ￿ Œtre plus rapide et ample pour les crØdits aux entreprises,
d￿ autant plus que les durØes des emprunts sont longues ; il est plus inerte pour les crØdits aux mØnages, tout
particuliŁrement pour les crØdits ￿ la consommation.
11Tableau 1 : Estimation du pass-through pour la zone euro
(Ajustement des taux dØbiteurs aprŁs un choc de 100 pb des taux monØtaire)
Taux dØbiteurs
ElasticitØ Court terme Long terme
Mojon (2000) 0,53 .
Angeloni et Ehrmann (2003) 0,38 0,74
de Bondt (2002) 0,19-0,55 0,80-1,04
de Bondt et al. (2005) 0,04-0,38 0,48-0,74
Co¢ net (2005) 0,39-0,46 0,63-0,70
Kleimeier et Sander (2006) 0,25￿ 0,45 0,65￿ 0,75
Sorensen et Werner (2006) . 0,38￿ 1,17
Note : court terme = ajustement aprŁs 3 mois
Ces Øtudes portent sur l￿ ensemble de la zone euro, les pØriodes considØrØes di⁄Łrent selon les auteurs
De fa￿on analogue, les Øtudes nationales sur donnØes individuelles concluent ￿ un ajustement plus rapide
et plus ample des taux des crØdits aux entreprises par rapport ￿ ceux des crØdits aux mØnages. Elles
mettent Øgalement en Øvidence une forte hØtØrogØnØitØ des comportements de ￿xation des taux d￿ intØrŒt
entre banques, en lien avec leurs caractØristiques individuelles. En Allemagne et en Belgique (Weth, 2002
- De Graeve et al., 2004), la taille des banques joue positivement sur leur rØactivitØ suite ￿ une variation
des taux de marchØ. En outre, les capitaux propres, la part des dØp￿ts au passif, celle des titres liquides et
celle des prŒts octroyØs ￿ long terme ￿ l￿ actif, constituent autant de facteurs dont le niveau ØlevØ favorise une
relative inertie ￿ l￿ ajustement des taux bancaires (Gambacorta, 2004).
Plusieurs travaux rØcents ont abordØ la problØmatique du pass-through ￿ partir des nouvelles donnØes
harmonisØes MIR. Sorensen et Werner (2006) con￿rment l￿ existence d￿ une forte hØtØrogØnØitØ des pass-
through au sein de la zone euro. Dans leur Øtude sur la transmission des taux de marchØ aux taux de dØtail
dØbiteurs et crØditeurs des principales banques belges, Baugnet, Collin et Dhyne (2007) mettent en Øvidence
un ajustement rapide mais partiel des taux bancaires suite ￿ une variation du taux de marchØ, ainsi qu￿ une
forte hØtØrogØnØitØ entre les compartiments de marchØ (SNF, habitat, consommation) et entre les produits
bancaires. D￿ autres Øtudes Øvaluent Øgalement l￿ incidence du degrØ de concurrence sur la transmission
aux taux bancaires : Lago-Gonzalez et Salas-Fumas (2005) mettent en Øvidence, ￿ partir de donnØes micro-
bancaires espagnoles, un e⁄et du pouvoir de marchØ des banques sur la rigiditØ et l￿ asymØtrie de l￿ ajustement
des taux bancaires suite aux variations des taux de marchØ. Ils montrent en particulier que la vitesse
d￿ ajustement des taux dØcro￿t d￿ abord avec le degrØ de concentration du marchØ puis augmente ￿ partir
d￿ un certain seuil de concentration ; Van Leuvensteijn et al.(2007) analysent pour la zone euro l￿ e⁄et de
la concentration du marchØ du crØdit sur la ￿xation des taux bancaires de dØtail sur la pØriode 1994-2004
et trouvent qu￿ une concurrence plus intense va de pair avec une vitesse d￿ ajustement des taux bancaires
plus ØlevØe ￿ court et ￿ long terme. Toutefois, ces rØsultats fondØs sur les donnØes MIR voient leur portØe
diminuØe du fait de l￿ inertie des taux de marchØ entre 2003 et 2005, la remontØe des taux de marchØ Øtant
12intervenue dans le courant de l￿ annØe 2006 et surtout en 2007. En revanche, la prØsente Øtude couvre une
pØriode plus longue et prend en compte cette derniŁre phase de hausse des taux de marchØ.
4 Les donnØes
4.1 Statistiques MIR et BSI9
Les taux dØbiteurs
L￿ Øchantillon est composØ de banques "gØnØralistes" i.e. celles qui rØalisent un volume signi￿catif d￿ opØrations
de dØp￿t et de crØdit au moyen d￿ un rØseau de guichets ￿et d￿ Øtablissements de crØdit "spØcialisØs". Il com-
prend des Øtablissements nationaux ainsi que des succursales et ￿liales d￿ Øtablissements de crØdit opØrant
en France mais dont le siŁge est situØ hors du territoire fran￿ais. Seuls les Øtablissements opØrant en France
mØtropolitaine10 sont retenus.
Les banques spØcialisØes sont suivies en tant que telles. En revanche, les donnØes des banques "gØnØral-
istes" sont celles d￿ un sous Øchantillon de guichets. Les donnØes sont ensuite agrØgØes a￿n d￿ obtenir des
estimations mensuelles de ￿ ux et de taux moyen par banque. Au total, l￿ Øchantillon comprend 170 ban-
ques11. Il couvre, en moyenne sur la pØriode, 70 % des encours de crØdit ￿ la consommation, 88 % des
encours du crØdit ￿ l￿ habitat et 74 % des encours de crØdit aux SNF.
Par rapport aux travaux antØrieurs e⁄ectuØs sur donnØes fran￿aises (Baumel et Sevestre 2000), l￿ originalitØ
des donnØes MIR est de fournir des taux observØs appliquØs aux contrats nouveaux, et non des taux apparents.
Il s￿ agit de taux e⁄ectifs au sens Øtroit (TESE) correspondant ￿ la composante actuarielle du taux e⁄ectif
global (TEG). Les taux des crØdits nouveaux sont ventilØs par compartiment de marchØ : crØdits ￿ l￿ habitat,
crØdits ￿ la consommation et crØdits aux entreprises.
Les caractØristiques bancaires
Les donnØes d￿ encours de crØdit ainsi que les indicateurs de taille, de capitalisation et de liquiditØ au
niveau individuel sont issues de la base BSI :
- la taille est mesurØe par l￿ actif du bilan de la banque ;
- la liquiditØ d￿ une banque peut se dØ￿nir comme sa capacitØ ￿ honorer des engagements ￿nanciers ￿ trŁs
court terme. Une mesure Øtroite en est donnØe par la somme de la monnaie centrale et des actifs facilement
Øchangeables en monnaie centrale dont elle dispose (Valla et al. , 2006). Comptablement, la mesure de
la liquiditØ correspond aux opØrations de trØsorerie et aux opØrations interbancaires ￿gurant ￿ son actif12.
Quant au ratio de liquiditØ / Actif, il est de 21,5 % sur l￿ ensemble de l￿ Øchantillon mais l￿ hØtØrogØnØitØ entre
9"Balance Sheet Items": statistiques du bilan monØtaire.
10Les Øtablissements implantØs dans les DOM-TOM et ￿ Monaco, pour lesquels la tari￿cation des taux est spØci￿que, sont
ØliminØs.
11Les 98 banques entrØes dans l￿ Øchantillon en 2006 n￿ ont pas ØtØ incorporØes dans la base.
12OpØrations de trØsorerie et opØrations interbancaires = encaisses (billets et monnaies) + opØrations avec les banques
centrales + comptes ordinaires et dØbiteurs + comptes et prŒts + valeurs re￿ues en pension +valeurs non imputØes + crØances
entre banques (douteuses et rattachØes)
13les banques est trŁs forte. Le ratio de liquiditØ Øvolue dans un intervalle compris entre 5% et 80% ;
- la capitalisation est mesurØe ￿ partir des fonds propres13. Les ratios de capitalisation / Actif sont
proches des exigences rØglementaires en matiŁre de capital bancaire (cf. Tableau 2).
Tableau 2 : Structure ￿nanciŁre des banques fran￿aises (2005)
Taille
En millions d￿ euros "Petite" "Moyenne" "Grande" Total
Actif moyen 499,9 4562,8 75197,2 21903,4
LiquiditØ 99,2 995,1 19864,4 5652,0
Ratio de liquiditØ 21,4% 19,3% 27,1% 21,5%
Capitalisation moyenne 36,1 315,2 3087,0 971,6
Ratio de capitalisation 8,0% 7,1% 7,4% 7,3%
Obs. 22 108 40 170
Source : Banque de France, BSI Champs : Øchantillon MIR
SØlection des taux de marchØ
Pour sØlectionner le taux de marchØ de rØfØrence, nous adoptons l￿ approche « cost of fund » , selon laquelle
le taux est ￿xØ en fonction du coßt de la ressource bancaire. De plus, le taux de marchØ utilisØ porte sur
une ØchØance comparable ￿ celle des crØdits. Par hypothŁse, lorsqu￿ une banque accorde un prŒt immobilier,
les fonds proviennent de l￿ Ømission d￿ une obligation de durØe longue. Pour dØ￿nir le taux de marchØ de
rØfØrence, on se rØfŁre ￿ la durØe initiale mØdiane sur le segment de crØdit considØrØ. Cet indicateur est
dØ￿ni ￿ partir des donnØes de l￿ enquŒte sur le crØdit (cf. Graphique 6). Il conduit ￿ sØlectionner le taux des
bons du TrØsor ￿ 2 ans pour les crØdits aux SNF, le taux des bons du TrØsor ￿ 5 ans pour les crØdits ￿ la
consommation et le taux des OAT ￿ 10 ans pour l￿ habitat14. Une approche alternative consiste ￿ choisir le
taux de marchØ sur la base des corrØlations avec le taux bancaire.
A titre d￿ illustration, le graphique 5 montre la tendance ￿ l￿ allongement de la durØe des crØdits nouveaux,
qui est allØe de pair avec la hausse des taux directeurs, notamment sur le segment des prŒts immobiliers ￿
partir de la ￿n 2005. La durØe des prŒts aux entreprises, trŁs courte en dØbut de pØriode en raison de la part
prØpondØrante des crØdits d￿ ØchØance infØrieure ￿ un an, s￿ est Øgalement allongØe de maniŁre signi￿cative
depuis cette date.
13Capitalisation = fonds pour risques bancaires gØnØraux + primes liØes au capital et rØserves + capital + report ￿ nouveau.
14Cette sØlection est cohØrente avec les taux de rØfØrence retenus notamment par Boutillier et Rousseaux (2005).













































Source : Banque de France, EnquŒte sur le crØdit
4.2 Redressements et corrections
L￿ approche retenue consiste ￿ partir des donnØes ØlØmentaires brutes issues de la collecte, de les agrØger,
puis de traiter les problŁmes de valeurs manquantes ou atypiques en exploitant la dimension temporelle des
donnØes. L￿ objectif est d￿ obtenir un panel cylindrØ exploitable par les mØthodes ØconomØtriques retenues
par la suite.
La population bancaire de l￿ Øchantillon a enregistrØ neuf fusions sur la pØriode. A￿n de tenir compte
de ces changements de pØrimŁtre, la banque issue de la fusion est "reconstituØe" : les taux et les ￿ ux sont
rØtropolØs ￿ partir des donnØes des Øtablissements participant ￿ l￿ opØration. Au total, neuf opØrations de ce
type, principalement liØes ￿ des mouvements au sein des grands rØseaux mutualistes, ont ØtØ traitØes de la
sorte sur la pØriode considØrØe.
Les procØdures ØconomØtriques d￿ interpolation et de correction des donnØes ont ØtØ rØalisØes avec le logiciel
Tramo, aprŁs Ølimination des banques comportant plus de 16 observations manquantes sur la totalitØ de la
pØriode. La procØdure consiste ￿ estimer de maniŁre itØrative des modŁles d￿ intervention (cf. Annexes 1 et 2
pour le dØtail de la mØthode). Notons que les points manquants correspondent ￿ de vØritables non-rØponses
ou re￿ Łtent l￿ absence d￿ activitØ pour la pØriode considØrØe. En e⁄et, il est possible que certaines banques
spØcialisØes enregistrent une activitØ marginale sur d￿ autres segments de marchØ et n￿ octroient pas de crØdits
￿ certaines dates.
15Les « points » correspondant ￿ des taux infØrieurs au taux directeur ont ØtØ considØrØs comme anormaux,
et retraitØs. On considŁre ainsi comme points aberrants les taux infØrieurs au taux de re￿nancement de 100
points de base ou plus. Dans ce registre, les taux prØfØrentiels des crØdits accordØs aux membres du personnel
des Øtablissements de crØdit n￿ ont pas ØtØ pris en compte.
4.3 L￿ hØtØrogØnØitØ des comportements de ￿xation de taux
Les comportements de ￿xation des taux dØbiteurs sont caractØrisØs par une forte hØtØrogØnØitØ au sein d￿ une
mŒme catØgorie de crØdit. Celle-ci est plus particuliŁrement marquØe dans le cas des crØdits aux sociØtØs non
￿nanciŁres et des crØdits ￿ la consommation. Les distributions de taux d￿ intØrŒt, permettent d￿ illustrer cette
hØtØrogØnØitØ des comportements de ￿xation des taux bancaires (cf. Graphique 6). Ces distributions sont
asymØtriques sur les trois compartiments de marchØ. Elles sont en e⁄et contraintes ￿ gauche par les taux
directeurs qui constituent un seuil de rentabilitØ pour les banques, et ￿ droite par le seuil de l￿ usure (voir
Lacroix 2006 pour une mesure des e⁄ets de la lØgislation de l￿ usure).
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Par ailleurs, la ￿xation des taux di⁄Łre selon la taille et la catØgorie juridique de la banque. Le taux
d￿ intØrŒt des banques de petite taille est supØrieur d￿ un point environ ￿ celui des grandes banques sur les
compartiments des crØdits ￿ la consommation et aux SNF (cf. Annexe 3). Cet Øcart est de l￿ ordre de 0,6
point entre les petites banques et les grandes et moyennes banques, sur le marchØ des prŒts ￿ l￿ habitat.
Baumel et Sevestre (2000) ont montrØ que les grandes banques gØnØralistes sont davantage soumises ￿ la
15La distribution des taux est estimØe par un estimateur non paramØtrique classique ￿ noyau gaussien avec sØlection automa-
tique du paramŁtre de bandwidth.
16concurrence que les banques de petite taille et que cette di⁄Ørence est imputable ￿ la forte implantation
rØgionale et ￿ la spØcialisation des petits Øtablissements sur des segments moins concurrentiels. Toutefois,
cette partition de la population bancaire en fonction de la taille des Øtablissements ne su¢ t pas ￿ segmenter
e¢ cacement le marchØ du crØdit.
Le comportement de ￿xation des taux dØbiteurs varie en e⁄et Øgalement en fonction du statut juridique
des Øtablissements de crØdit (cf. Annexe 3). Au 31 dØcembre 2005, ceux-ci se dØcomposent en : 47% de
sociØtØs ￿nanciŁres, un tiers de banques commerciales, 14% de banques mutualistes, le reste (soit environ
6%) correspondant aux Caisses de CrØdit Municipal et aux Institutions FinanciŁres SpØcialisØes.
Le contraste le plus signi￿catif entre ces catØgories concerne le crØdit ￿ la consommation pour lequel
l￿ Øcart de taux entre banques mutualistes et sociØtØs ￿nanciŁres est de 1,13 point. Sur le compartiment
des crØdits ￿ l￿ habitat, cet Øcart tombe ￿ 0,18 point. Les SociØtØs FinanciŁres se singularisent par une
tari￿cation systØmatiquement supØrieure aux autres catØgories. Ces Øtablissements, a priori hØtØrogŁnes en
termes d￿ activitØs exercØes (crØdit-bail, a⁄acturage, etc.) rØalisent 40% de leurs contrats sur le segment de
long terme qui autorise des marges plus ØlevØes (Lacroix et Rousseau, 2007).
5 Estimation du pass-through selon une approche univariØe
Le traitement prØalable de la base de donnØes conduit ￿ un Øchantillon cylindrØ de 170 banques observØes en
frØquence mensuelle de janvier 2003 ￿ juillet 2007. Comme dans la plupart des Øtudes empiriques, les taux
dØbiteurs et de marchØ sont intØgrØs d￿ ordre 1. Le pass-through est d￿ abord estimØ banque par banque, le
modŁle retenu adopte la forme classique d￿ un modŁle ￿ correction d￿ erreur.
5.1 StationnaritØ des variables et ruptures de tendance
Le test proposØ par Elliott, Rothenberg et Stock (ERS) est mis en oeuvre pour tester la stationnaritØ des
sØries de taux pour chacune des trois catØgories de crØdits considØrØes (SNF, Consommation et Habitat).
On vØri￿e Øgalement que les sØries de taux ne subissent pas de changement structurel dß ￿ la modi￿cation
de l￿ Øchantillon intervenue en fØvrier 2006. En e⁄et, cette modi￿cation de la mesure des taux peut impliquer
l￿ acceptation de l￿ hypothŁse de racine unitaire avec les tests traditionnels.
A notre connaissance, il n￿ existe pas de mØthode permettant d￿ identi￿er simultanØment la prØsence de
racines unitaires et de ruptures se produisant ￿ une date inconnue. Dans un premier temps, nous cherchons
￿ dØtecter les dates de rupture a￿n de conduire des tests de racine unitaire sur les sØries ￿ltrØes. Cette
identi￿cation est e⁄ectuØe en utilisant la procØdure proposØe par Tsay (1996)16. Au total, 16% des sØries
de crØdits aux SNF, 14% des sØries de crØdits ￿ la consommation et 13% des sØries ￿ l￿ habitat se trouvent
a⁄ectØes par une rupture de tendance avec des dates de rupture rØparties sur l￿ ensemble de la pØriode
d￿ estimation et fØvrier 2006 n￿ appara￿t pas comme un point d￿ accumulation.
16Cette mØthode est mise en oeuvre avec le logiciel Tramo.
17Les tests ERS17 sont rØpliquØs sur les sØries ￿ltrØes du changement de niveau. Les rØsultats (cf. Tableau
3) des tests ne sont pas modi￿Øs par la prise en compte de la rupture dans le cas des crØdits ￿ l￿ habitat
et des crØdits ￿ la consommation. En revanche, huit sØries de crØdits aux SNF sont stationnaires une fois
￿ltrØes des changements de niveau. En￿n, le test de Zivot et Andrews (1992), est mis en ￿uvre pour vØri￿er
la robustesse des rØsultats18, ce test indique que pour une majoritØ des sØries, l￿ hypothŁse nulle d￿ une racine
unitaire sans changement structurel n￿ est pas rejetØe. Les Øcarts, par rapport aux rØsultats des autres tests,
proviennent du fait que le test de Zivot et Andrews estime la date de rupture et donne ainsi plus de poids
￿ l￿ hypothŁse de stationnaritØ. Selon ce test, la date de rØØchantillonage de fØvrier 2006 ne ressort pas de
maniŁre signi￿cative. D￿ une maniŁre gØnØrale, les sØries sont intØgrØes ￿ l￿ ordre 1 sans rupture de niveau. La
stationnaritØ des variables macroØconomiques (taux de marchØ, in￿ ation, production) est Øgalement testØe
avec l￿ approche ERS. Les rØsultats indiquent Øgalement la prØsence d￿ une racine unitaire sur ces sØries.
Tableau 3 : Tests de stationnaritØ (% de sØries rejetant l￿ hypothŁse nulle)
Test Test ERS Test ERS sur sØries ￿ltrØes Test de Zivot Andrews
Rejet de H0 Rejet de H0 Rejet de H0
CrØdits aux SNF 14% 19% 31%
CrØdits ￿ la consommation 22% 22% 34%
CrØdits ￿ l￿ habitat 5% 5% 12%
Note : MŒme si les hypothŁses testØes Øtaient valides pour toutes les banques, le pourcentage d￿ acceptation serait
de l￿ ordre de 95%
5.2 Tests de cointØgration univariØs
Pour tenir compte de la nature des sØries, des tests de cointØgration sont conduits pour les taux dØbiteurs
et les taux de marchØ de rØfØrence. Le test utilisØ, proposØ par Phillips et Ouliaris (1990), se fonde sur
l￿ approche de Philips-Perron pour dØterminer si le terme d￿ erreur ^ ut est non-stationnaire dans le rØgression
yi;t = b ci+^ ￿
0
ixit+^ ut avec yi;t taux dØbiteur et xt taux de marchØ. Les rØsultats sont prØsentØs dans le tableau
4. Dans le compartiment des crØdits aux SNF, l￿ hypothŁse de non cointØgration est rejetØe au seuil de 10%
dans la plupart des cas. Pour les crØdits ￿ la consommation et ￿ l￿ habitat, les sØries cointØgrØes sont moins
nombreuses. Le test de la trace (Johansen) a ØtØ menØ sur les mŒmes variables et aboutit ￿ des rØsultats
similaires.
17Les valeurs critiques sont identiques ￿ celles du test standard dans la mesure oø les dates de rupture sont supposØes connues
dans cette deuxiŁme Øtape (L￿tkepohl, M￿ller et Saikkonen, 1999).
18Pour la mise en ￿uvre du test, on choisit un modŁle intØgrant une rupture sur la moyenne. L￿ hypothŁse nulle de ce test
est que la sØrie possŁde une racine unitaire sans changement structurel.
18Tableau 4 : Tests Phillips-Ouliaris (% de sØries rejetant l￿ hypothŁse nulle)
Compartiments Proportion de rejet de H0 parmi les banques
CrØdits ￿ la consommation 41%
CrØdits ￿ l￿ habitat 30%
CrØdits aux SNF 73%
Note : le test est e⁄ectuØ au seuil ￿ = 5%
Au total, l￿ hypothŁse nulle, synonyme d￿ absence de cointØgration entre taux dØbiteur et taux de marchØ,
n￿ est pas rejetØe pour un nombre signi￿catif de banques. Ce rØsultat ne signi￿e pas qu￿ il n￿ existe pas de
relation entre les deux variables de taux, mais plut￿t que pour la pØriode traitØe, cette relation est plus
complexe ￿ caractØriser : la prise en compte de la source de non-stationnaritØ des rØsidus sera abordØe dans
le cadre de l￿ analyse sur donnØes de panel (cf. section 6.4).
5.3 Les rØsultats des estimations univariØes
Le modŁle estimØ correspond ￿ la forme conditionnelle du modŁle complet dØcrivant la dynamique conjointe
de l￿ ensemble des variables, toutes considØrØes alors comme endogŁnes. Le modŁle du taux dØbiteur ri;t de la
banque i est obtenu en conditionnant par rapport aux autres variables explicatives. Nous supposons ici que les
variables explicatives comprennent le taux de marchØ rt ainsi qu￿ un vecteur de variables macroØconomiques
Zt (ici Zt limitØ ￿ l￿ indice de production industrielle en volume). En considØrant un nombre Øquivalent de
retards sur chacune des variables, le modŁle s￿ Øcrit sous la forme conditionnelle d￿ un modŁle ￿ correction
d￿ erreur :











i;r￿Zt￿r + "i;t (1)
Le terme stationnaire zi;t reprØsente l￿ Øcart par rapport ￿ la cible de long terme :
ri;t = ci + ￿irt + zi;t (2)
La variable ￿gurant dans la relation de long terme est endogŁne relativement ￿ ce modŁle, ce qui implique
notamment qu￿ elle soit corrØlØe avec le rØsidu zi;t. Les variables des relations (1) et (2) sont I(1). Le terme
("i;t) est un bruit blanc temporel pour chaque banque, mais il peut exister des corrØlations inter-individuelles
￿ t ￿xØ. Dans cette approche, tous les coe¢ cients, y compris les coe¢ cients de la relation de long terme,
sont spØci￿ques ￿ l￿ individu i. Le modŁle est estimØ sØparØment pour chaque banque a￿n d￿ en dØduire la
distribution des coe¢ cients.
ConformØment aux spØci￿cations testØes, on retient une seule relation de cointØgration et l￿ on suppose
que les variables macroØconomiques n￿ interviennent que dans la relation de court terme. S￿ agissant des
banques pour lesquelles la cointØgration entre taux de marchØ et taux dØbiteur a ØtØ refusØe, on voit que
￿i = 0. Ce cas correspond ￿ un cas limite de la modØlisation, un modŁle uniquement spØci￿Ø en variation
Øtant di¢ cilement interprØtable.
19Les paramŁtres d￿ intØrŒt sont ceux du modŁle conditionnel, y compris ￿i = (ci;￿i)
0
: Un test d￿ exogØnØitØ
faible permet de dØterminer si l￿ omission du modŁle marginal implique une perte d￿ information pour l￿ estimation
de ces paramŁtres.

















￿i;q￿ri;t￿q + !izi;t￿1 + Ei;t (3)







est faiblement exogŁne pour l￿ estimation de ￿i et ￿i si et seulement si !i = 0: Cette condi-






pour l￿ estimation de l￿ ensemble des
paramŁtres du modŁle conditionnel. Cette propriØtØ n￿ a de sens que lorsque ￿i 6= 0, c￿ est-￿-dire lorsqu￿ il y a
e⁄ectivement cointØgration.






au sens de Granger si ￿i;q = 0 pour q = 1;:::;p:







dans le modŁle conditionnel. Cette condition est importante dans la mesure oø elle valide
l￿ usage de ce modŁle en simulation dynamique (conditionnellement aux variables rt et Zt), notamment pour
la reprØsentation des fonctions de rØponse. En e⁄et, la dynamique des variables "explicatives" rt et Zt n￿ est
alors pas a⁄ectØe par les valeurs prØsentes et passØes de ri;t. Leurs trajectoires peuvent Œtre dØ￿nies sans
qu￿ il y ait besoin de prendre en compte une Øventuelle rØtroaction vers le taux dØbiteur ri;t: Dans la mesure
oø le modŁle complet est un VECM dans lequel la structure de l￿ espace de cointØgration est complŁtement
ØlucidØe, les statistiques de Wald associØes ￿ ces deux hypothŁses suivent asymptotiquement des lois du
Khi-2. Le tableau 5 montre la proportion de banques pour lesquelles on accepte l￿ hypothŁse testØe au seuil
de 5%.
Tableau 5 : Test d￿ exogØnØitØ19 sur donnØes individuelles (% de sØries acceptant l￿ hypothŁse nulle)
Compartiment ExogØnØitØ faible ExogØnØitØ forte
CrØdits ￿ la consommation 78% 61%
CrØdits ￿ l￿ habitat 43% 53%
CrØdits aux SNF 64% 41%
Note : MŒme si les hypothŁses testØes Øtaient valides pour toutes les banques, le pourcentage d￿ acceptation serait
de l￿ ordre de 95%
19L￿ ordre P du VECM est estimØ sur la base du critŁre de Schwartz calculØ ￿ partir de l￿ estimation en niveau du modŁle
VAR sous-jacent. Le test d￿ exogØnØitØ faible ne concerne que les banques pour lesquelles la cointØgration taux dØbiteur/taux
de marchØ a ØtØ acceptØe. Le test d￿ exogØnØitØ forte concerne uniquement les banques pour lesquelles l￿ exogØnØitØ faible a ØtØ
acceptØe, ce qui revient ￿ tester la non-causalitØ ￿ partir des paramŁtres contraints. En cas de refus de l￿ hypothŁse d￿ exogØnØitØ
faible, la p-value du test d￿ exogØnØitØ forte est mise ￿ zØro. L￿ idØe ici est que la premiŁre hypothŁse reposant sur un nombre rØduit
de paramŁtres, le test dØlivre des conclusions relativement robustes. Il semble pertinent d￿ utiliser ensuite cette information pour
rØduire le nombre de degrØs de libertØ du test d￿ exogØnØitØ forte.
20Il est intØressant de comparer ces rØsultats avec ceux issus de l￿ estimation du VECM agrØgØ, c￿ est-￿-dire
avec le taux dØbiteur mensuel rt moyen obtenu par agrØgation des taux individuels ri;t, la structure du
modŁle Øtant pour le reste identique. On obtient alors les p-values suivantes :
Tableau 6 : Test d￿ exogØnØitØ sur donnØes agrØgØes
Compartiment ExogØnØitØ faible ExogØnØitØ forte
CrØdits ￿ la consommation 0,02 -
CrØdits ￿ l￿ habitat 0,02 -
CrØdits aux SNF 0,06 0,06
Pour les donnØes agrØgØes, les hypothŁses d￿ exogØnØitØ sont rejetØes : il y a une rØtroaction des variables
macro-Øconomiques vers le taux dØbiteur moyen. Le diagnostic obtenu ￿ partir des estimations sur donnØes
individuelles dØcrit une situation moins tranchØe. En e⁄et, l￿ exogØnØitØ forte est acceptØe pour 40 ￿ 60% des
banques suivant le marchØ considØrØ. L￿ exogØnØitØ faible est acceptØe dans un cas sur deux pour le crØdit ￿
l￿ habitat et plus fortement pour les crØdits ￿ la consommation et aux SNF. Ces rØsultats montrent aussi une
perte d￿ e¢ cience dans l￿ estimation des paramŁtres individuels ￿ partir du seul modŁle conditionnel pour le
crØdit ￿ l￿ habitat. Ils justi￿ent Øgalement l￿ emploi d￿ un estimateur autre que les MCO pour l￿ estimation des
paramŁtres de long terme.
Estimation de la relation de long terme
La relation de long terme est estimØe par la mØthode des moindres carrØs "Fully-Modi￿ed" (FMOLS),
(Phillips et Hansen, 1990). Cette mØthode permet de corriger l￿ endogØnØitØ des rØgresseurs qui rØsulte de
l￿ existence d￿ une relation de cointØgration (voir Annexe 4 pour plus de dØtails). En e⁄et, si le rØsidu de
la relation de cointØgration est corrØlØ avec les innovations des rØgresseurs, les paramŁtres sont biaisØs ￿
distance ￿nie en dØpit de leur convergence asymptotique20.
La spØci￿cation retenue pour la relation de long terme inclut le taux de marchØ de rØfØrence. A l￿ Øquilibre
stationnaire, les taux dØbiteurs dØpendent donc uniquement du coßt de la ressource bancaire. Selon les
rØsultats des estimations (cf. Tableau 7), les ØlasticitØs agrØgØes tØmoignent d￿ un ajustement incomplet ￿
une variation des taux de marchØ, de l￿ ordre de 0,7-0,8 selon le compartiment de marchØ considØrØ. Toutefois,
la dispersion des coe¢ cients de pass-through est forte (cf. Annexe 5). Les coe¢ cients nØgatifs obtenus pour
une dizaine de banques ne sont pas retenus dans ces rØsultats. Ils signi￿eraient en e⁄et que sur le segment
de marchØ considØrØ, ces banques se re￿nancent structurellement ￿ perte. Une situation de pass-through
incomplet ￿ long terme signi￿e que les banques disposent d￿ un "pouvoir de marchØ".
Estimation de la relation de court terme
La relation de court terme est estimØe en ayant recours aux mØthodes du bootstrap (cf. Annexe 7 pour
plus de dØtails). Cette dØmarche est nØcessaire car le nombre ØlevØ de paramŁtres rapportØ au nombre limitØ
20La mØthode e⁄ectue une double correction de l￿ estimateur des MCO de type non-paramØtrique utilisant la matrice de
variance de long terme du vecteur formØ par le rØsidu de l￿ Øquation de long-terme et le taux de marchØ. Cette matrice est
estimØe ici par l￿ estimateur proposØ par Andrews (1991). Les rØsultats obtenus sont robustes ￿ des spØci￿cations alternatives
semi-paramØtrique (Deen Haan et Levin (1992)) ou non paramØtrique (Phillips, Sun et Jin (2005)).
21d￿ observations dans la dimension temporelle modi￿e la loi limite des estimateurs. En particulier, la variance
peut Œtre biaisØe ￿ distance ￿nie. Dans un premier temps, le modŁle n￿ est pas contraint aux seules variables
signi￿catives et l￿ intØgralitØ des retards21 est conservØe. Sur les trois compartiments de marchØ, pour chaque
banque, l￿ infØrence est menØe ￿ partir de nouveaux Øchantillons des taux dØbiteurs, eux-mŒmes obtenus aprŁs
rØ-Øchantillonnage des rØsidus de court terme. Cette mØthode permet de dØterminer de maniŁre robuste la
signi￿cativitØ des paramŁtres. Sur la base de ces rØsultats, on rØ-estime le modŁle contraint aux paramŁtres
signi￿catifs. Dans un second temps, on rØitŁre le processus de bootstrap ￿ partir des nouveaux paramŁtres
estimØs et de la loi des nouveaux rØsidus estimØs. Les estimations obtenues ￿ partir des paramŁtres issus des
1000 Øchantillons bootstrap constituØs permettent en outre de corriger une partie du biais22 de l￿ estimateur
initial.
Les rØsultats des estimations sont prØsentØs dans le tableau 7. Elles sont restreintes ￿ la population des
banques cointØgrantes. L￿ ØlasticitØ de long terme agrØgØe ￿ est calculØe comme la moyenne des ØlasticitØs























L￿ ØlasticitØ de court terme ￿ correspond ￿ l￿ ampleur de la rØponse ￿ 3 mois du taux dØbiteur d￿ une banque
￿ une variation de 100 points de base du taux monØtaire de rØfØrence. Le coe¢ cient estimØ est obtenu ￿
partir des coe¢ cients de la fonction de rØponse du taux dØbiteur au taux de marchØ obtenue aprŁs agrØgation









Les fonctions de rØponse individuelles rØsultent de l￿ Øcriture Øquivalente ￿ (1):








i;r￿Zt￿r + "i;t (7)
21On retient 2 ￿ 5 retards pour la variable endogŁne, jusqu￿ ￿ 12 retards pour le taux de marchØ pour tenir compte des dØlais
de transmission de la politique monØtaire et 6 retards pour capter les e⁄ets de demande (cf. Annexe 6).
22Il s￿ agit d￿ un biais liØ ￿ la taille ￿nie de l￿ Øchantillon.
22Tableau 7 : Estimation banque par banque : ØlasticitØs agrØgØes
Compartiment ElasticitØ Court terme (￿) Long terme (￿) Force de rappel (￿)
CrØdits aux Total 0,61 0,84 (0,08) -0,76
SNF GØnØralistes 0,68 - -
Mutualistes 0,39 - -
CrØdits ￿ Total 0,43 0,61 (0,15) -0,43
l￿ habitat GØnØralistes 0,46 - -
Mutualistes 0,40 - -
CrØdits ￿ la Total 0,53 0,85 (0,19) -0,98
consommation GØnØralistes 0,54 - -
Mutualistes 0,41 - -
Note: les Øcarts types agrØgØs sont donnØs entre parenthŁses pour le coe¢ cient de long terme.
La transmission des variations du taux de marchØ aux taux dØbiteurs des banques suite ￿ un choc sur les
taux monØtaires de 100 points de base aprŁs trois mois varie entre 43 bp et 61 bp selon le compartiment de
marchØ. Comme dans les autres pays europØens, l￿ amplitude de l￿ ajustement des crØdits aux entreprises est
plus ØlevØe que pour les crØdits aux mØnages. Les entreprises ont en e⁄et plus facilement accŁs ￿ des sources
de ￿nancements alternatives, par le biais de ￿nancements de marchØ pour les plus grandes d￿ entre elles
(Kashyap, Stein et Wilcox 1993) ou par un recours accru au crØdit fournisseur. Cette concurrence d￿ autres
modes de ￿nancement oblige les banques ￿ une forte rØactivitØ dans leurs comportements de ￿xation de taux.
Ces rØsultats suggŁrent Øgalement une transmission plus faible aux taux des crØdits ￿ l￿ habitat. Ce rØsultat
est cohØrent avec la baisse rØcente du taux de marge bancaire observØe sur ce compartiment de marchØ (cf.
Rapport de la Commission Bancaire 2006), dØj￿ perceptible sur les sØries agrØgØes de taux (cf. Graphique 1).
En particulier, les banques ne semblent pas avoir rØpercutØ la hausse du taux de marchØ entamØe depuis la
￿n 2005 sur ce segment de marchØ. Par ailleurs, la transmission des impulsions de politique monØtaire varie
sensiblement selon la catØgorie juridique des Øtablissements de crØdit. D￿ une maniŁre gØnØrale, l￿ ØlasticitØ de
court terme est plus ØlevØe pour les banques gØnØralistes que pour les groupes mutualistes. Ce rØsultat est
Øgalement homogŁne avec les Øcarts observØs sur les taux moyens selon la catØgorie juridique des banques
(cf. 4.3).
Pour interprØter l￿ ajustement incomplet du pass-through, les thØories de la rigiditØ des prix ont ØtØ ap-
pliquØes aux taux d￿ intØrŒt. Tout d￿ abord, en considØrant l￿ existence de contrats implicites entre les banques
et les emprunteurs, les banques garantissent ainsi ￿ certains emprunteurs la stabilitØ de leurs conditions de
crØdit et ne rØpercutent donc pas intØgralement les ￿ uctuations des taux de marchØ (Berger et Undell, 1992).
Ensuite, en introduisant un coßt d￿ ajustement dans la dØcision de changer les taux (Mizen et Hofmann, 2004)
: la modi￿cation du taux dØbiteur n￿ intervient alors que si elle conduit ￿ un gain compensant ces "coßts
de menu". En￿n, le caractŁre incomplet de la transmission peut aussi rØsulter de l￿ asymØtrie d￿ information
entre prŒteurs et emprunteurs qui peut conduire les banques ￿ rationner les quantitØs de crØdit octroyØes et
￿ limiter la hausse de leurs taux d￿ intØrŒt pour limiter les risques d￿ anti-sØlection (Stiglitz et Weiss, 1981).
23In￿ uence des caractØristiques bancaires
Pour rendre compte de la distribution des coe¢ cients du pass-through, nous nous intØressons ￿ ses dØter-
minants individuels. La dispersion des coe¢ cients n￿ est pas expliquØe par les caractØristiques individuelles
des banques (taille, ratio de capitalisation, ratio de liquiditØ). Seule la part des crØdits ￿ taux variable
appara￿t signi￿cative mais son e⁄et n￿ est pas intuitif. Les variables testØes ne permettent pas de con￿rmer
l￿ hypothŁse selon laquelle la structure du passif, la part des fonds propres ou celle des dØp￿ts, a⁄ecteraient
le mØcanisme de transmission des taux de marchØ aux taux dØbiteurs. Ni le ratio de capitalisation ni celui
des dØp￿ts n￿ ont d￿ impact signi￿catif sur les taux dØbiteurs. A l￿ actif, le degrØ de liquiditØ n￿ a pas d￿ e⁄et
signi￿catif sur le pass-through, tandis que, de maniŁre gØnØrale, la taille des banques n￿ appara￿t pas comme
un facteur d￿ hØtØrogØnØitØ dans l￿ ajustement de leurs taux bancaires. Les rØsultats ne permettent pas non
plus de con￿rmer l￿ hypothŁse d￿ un e⁄et nØgatif du pouvoir de marchØ sur l￿ ajustement.
En revanche, ￿ un niveau plus dØtaillØ, la part des crØdits ￿ taux variable appara￿t discriminante. Son e⁄et
sur le mØcanisme d￿ ajustement des taux de nouveaux crØdits n￿ est cependant pas intuitif. Selon une premiŁre
hypothŁse, une part ØlevØe de crØdits ￿ taux variables pourrait favoriser l￿ ajustement des taux pratiquØs sur
les taux de marchØ. Un impact positif sur le pass-through pourrait alors en rØsulter si les crØdits ￿ taux
variables reprØsentaient une trŁs forte proportion, stable au cours du temps, des nouveaux crØdits Ømis par
les banques, ce qui est le cas pour les SNF. Une hypothŁse alternative est liØe ￿ l￿ existence d￿ asymØtries
d￿ information entre prŒteurs et emprunteurs. De rØcents rØsultats a¢ chent en e⁄et un pass-through de long
terme plus ØlevØ, au sein d￿ une mŒme catØgorie de crØdits, pour les crØdits dont les durØes sont les plus longues
(De Graeve et al. 2006, Sorensen et Werner 2006). Une durØe de crØdit plus longue accro￿t l￿ exposition de
la banque au risque de dØfaut de l￿ emprunteur en lien avec l￿ alØa moral qui caractØrise la relation de crØdit.
Les Øtablissements prŒteurs seraient alors incitØs ￿ surveiller plus Øtroitement les ￿ uctuations du marchØ lors
de la ￿xation des taux sur de tels contrats de crØdit. Les crØdits ￿ taux variables comme les crØdits ￿ court
terme auraient ainsi pour e⁄et de diminuer le risque liØ ￿ l￿ alØa moral. L￿ e⁄et attendu sur le pass-through
est alors nØgatif. Cet e⁄et est observØ pour les crØdits ￿ l￿ habitat.
Tableau 8 : Les dØterminants de l￿ hØtØrogØnØitØ du pass-through
SNF Habitat Consommation
PT ￿ 3 mois PT de LT PT ￿ 3 mois PT de LT PT ￿ 3 mois PT de LT
Constante 0,70*** 0,87*** 0,39*** 0,70*** 0,37*** 0,64***
Taille 0,03 0,01 0,02 0,02 0,06** 0,10***
Capital -0,41 -0,17 0,71 -0,39 -0,06 -0,65
LiquiditØ -0,47 -0,12 -0,09 -0,11 0,02 0,26
DØp￿ts 0,11 0,11 0,13 0,18 -0,04 -0,20
Part de marchØ 0,95 -1,87 -1,20 -0,27 -2,66 -6,22*
CrØdits ￿ tx variable 0,35 0,70*** -0,11 -0,25** na na
Note : MCO, Øcart-type robuste
(*) (**) (***) signi￿catif au seuil de 10%, 5% et 1%
24DØlai de retour ￿ l￿ Øquilibre de long terme
Les coe¢ cients de la force de rappel indiquent la vitesse de l￿ ajustement vers l￿ Øquilibre de long terme :
en moyenne ils sont plus ØlevØs pour les crØdits aux sociØtØs non ￿nanciŁres et les crØdits ￿ la consommation
(cf. Tableau 7). De fa￿on analogue, les dØlais de transmission aux taux dØbiteurs suite ￿ une modi￿cation
permanente des taux de marchØ sont de 9 mois pour les crØdits ￿ la consommation, de 11 mois pour les crØdits
aux SNF (cf. Graphique 7) et de 15 mois pour les crØdits ￿ l￿ habitat. Ces chi⁄res sont signi￿cativement
supØrieurs ￿ ceux obtenus par Co¢ net (2005)23 ￿ partir de sØries agrØgØes sur la pØriode 1999-2003. En
e⁄et, on utilise un indicateur di⁄Ørent24 mesurant le dØlai associØ ￿ l￿ e⁄et total du choc de taux monØtaire
(cf. Annexe 8). Cet indicateur se fonde sur la fonction de rØponse et o⁄re une reprØsentation complŁte du
processus de transmission date aprŁs date ; l￿ e⁄et de long terme correspondant ￿ l￿ e⁄et total du choc.
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6 Estimation du pass-through de long terme sur donnØes de panel
Les avantages des donnØes de panel sont maintenant largement documentØs : gains en termes d￿ identi￿cation
des coe¢ cients, prise en compte de l￿ hØtØrogØnØitØ et de l￿ in￿ uence des caractØristiques non observables. En
outre, les dØveloppements rØcents de l￿ ØconomØtrie des donnØes de panel non stationnaires permettent de
tenir compte du degrØ d￿ intØgration des sØries. En e⁄et, lorsque T est "grand", l￿ Øtude de la stationnaritØ
importe pour l￿ estimation sur donnØes de panel. L￿ Øquation est estimØe en niveau et l￿ on se focalise dans
23Les dØlais moyens d￿ ajustement obtenus par Co¢ net (2005) sont pour le crØdit l￿ habitat 2,2 mois, 7,2 mois pour le crØdit ￿ la
consommation, 0,9 mois pour les crØdits ￿ court terme aux entreprises et 3,2 mois pour les crØdits ￿ long terme aux entreprises.
24De fa￿on analogue ￿ de nombreuses Øtudes empiriques, Co¢ net (2005) utilise sur le dØlai moyen d￿ ajustement comme
mesure de processus de transmission d￿ un choc de taux.
25cette section sur la problØmatique du pass-through de long terme. De plus, cette approche permet de couvrir
l￿ intØgralitØ de la population bancaire. La dØmarche suivie dans cette section est analogue ￿ celle mise en
oeuvre dans les sections prØcØdentes. On teste tout d￿ abord la prØsence de racines unitaires, puis l￿ existence
d￿ une relation de cointØgration entre les taux. On estime en￿n ces relations de cointØgration en adoptant
plusieurs spØci￿cations alternatives.
6.1 Tests de stationnaritØ
Depuis les travaux fondateurs de Levin et Lin (1992), il est possible de tester la stationnaritØ sur des donnØes
de panel. Cette classe de tests a un double avantage : ajouter la dimension individuelle permet d￿ accro￿tre la
puissance des tests de stationnaritØ standards ; les distributions limites de ces tests suivent pour l￿ essentiel
des lois normales. Plusieurs stratØgies ont ØtØ proposØes pour adapter les tests ADF et ERS aux donnØes de
panel. On considŁre l￿ approche d￿ Im, Pesaran et Shin (1997) (IPS) fondØe sur un modŁle ADF avec e⁄ets
individuels et sans tendance :
￿yi;t = ￿i + ￿iyi;t￿1 + ui;t (8)
oø ￿i est l￿ e⁄et individuel dØ￿ni par ￿i = ￿￿i￿i et ui;t est N:i:d(0;￿2)
Le test IPS25 consiste ￿ appliquer un test ADF sØparØment sur les sØries individuelles. L￿ hypothŁse nulle




est la moyenne des statistiques ti des tests ADF sur les sØries individuelles. Cette statistique peut Œtre
normalisØe en tabulant les deux premiers moments de la distribution de ti. Les rØsultats normalisØs de la






oø E(tt) et V (tT) dØsignent respectivement la moyenne et la variance de tiT sous l￿ hypothŁse nulle d￿ intØgration
d￿ ordre 1.
Pesaran (2007) enrichit ce test pour prendre en compte la dØpendance entre individus. Les corrØlations
entre individus ne sont plus traitØes comme des paramŁtres de nuisance mais exploitØes pour dØ￿nir la
stratØgie du test. Pesaran (2007) considŁre le modŁle (5) augmentØ d￿ un facteur commun modØlisant la
dØpendance entre les individus :
￿yi;t = ￿i + ￿iyi;t￿1 + ci￿ y;t￿1 + di￿￿ yt + vi;t (10)
25Ce test aboutit au rejet de l￿ hypothŁse nulle de racine unitaire au seuil de 1% pour les taux des crØdits ￿ la consommation
et aux SNF et ￿ 5 % pour les taux des crØdits ￿ l￿ habitat.
26Sous l￿ hypothŁse alternative peuvent coexister deux types d￿ individus : des individus indicØs i = 1;::;N1 pour lesquels la
variable yi;t est stationnaire et des individus indicØs i = N1 + 1;::;N pour lesquels la dynamique de la variable yi;t admet une
racine unitaire. La taille N1 de l￿ ensemble des individus stationnaires est a priori inconnue mais vØri￿e 0 < N1 6 N, puisque si





N = ￿ avec 0 < ￿ ￿ 1:
26ui;t = ￿i￿t + ￿i;t (11)
oø ￿i est l￿ e⁄et individuel dØ￿ni par ￿i = ￿￿i￿i￿t avec ￿t le facteur commun entre les individus. Pesaran
montre que l￿ introduction des moyennes individuelles ￿ yt = 1
N
PN
i=1 yit et du retard ￿ yt￿1 permet de ￿ltrer le
facteur commun ￿t lorsque N ￿! 1. Pour chaque individu i = 1,...,N, on estime ce modŁle et la statistique
associØe ￿ l￿ hypothŁse nulle de racine unitaire pour l￿ individu i et notØe ti(N;T). La statistique appelØe







On rejette l￿ hypothŁse nulle de racine unitaire si la statistique CIPS(N;T) est infØrieure ￿ la valeur tabulØe
par Pesaran (2007). Le tableau 9 indique que pour chaque compartiment, l￿ hypothŁse nulle de stationnaritØ
ne peut Œtre rejetØe quel que soit le modŁle choisi.
Tableau 9 : RØsultats des tests de Pesaran (2007) et Choi (2006)
Test de Pesaran Test de Choi
ModŁle Sans e⁄ets ￿xes E⁄ets ￿xes E⁄ets ￿xes et trend ModŁle avec e⁄ets ￿xes et tendance
CIPS* CIPS* CIPS* Pm Z L*
Conso. -2,83 (0,01) -3,01 (0,01) -3,53 (0,01) 19,36 (0,00) -8,51 (0,00) -9,71 (0,00)
Habitat -2,85 (0,01) -3,06 (0,01) -3,37 (0,01) 1,96 (0,02) 4,89 (1,00) 5,15 (1,00)
SNF -3,35 (0,01) -3,59 (0,01) -4,26 (0,01) 28,07 (0,00) -9,55 (0,00) -12,63 (0,00)
Note : Pm est un test de Fisher modi￿Ø et rejette l￿ hypothŁse nulle pour une valeur positive ØlevØe de la statistique;
L* est un test logit ; Z et L* rejettent l￿ hypothŁse nulle pour une valeur nØgative ØlevØe de la statistique. Les
p-value sont donnØes entre parenthŁse
Choi (2006) teste la racine unitaire ￿ partir d￿ une transformation de la sØrie observØe yi;t permettant
d￿ Øliminer les corrØlations inter-individuelles et les Øventuelles composantes de tendance dØterministe. Ce
test est donc une alternative ￿ celui de Pesaran (2007). Dans le modŁle de Choi, on teste l￿ hypothŁse
nulle d￿ une racine unitaire dans la composante idiosyncratique vi;t pour tous les individus du panel : H0
:
PPi
j=1 di;j = 1;8i = 1;::;N contre l￿ alternative Ha d￿ une proportion k > 0 d￿ individus au comportement
stationnaire. Formellement, sous Ha; il existe Nk individus i tels que
PPi
j=1 di;j < 1 avec Nk
N ￿! k si
N ￿! 1.
Pour chaque compartiment, on rejette l￿ hypothŁse nulle de stationnaritØ mŒme si les rØsultats sont moins
conclusifs pour le compartiment des crØdits ￿ l￿ habitat. Au total, les rØsultats des deux tests sur donnØes
de panel concluent ￿ la non-stationnaritØ du panel MIR. L￿ apparente contradiction avec les rØsultats de
l￿ approche univariØe (cf. 5.2) pourrait provenir d￿ une proportion e⁄ective k de banques "stationnaires"
plus faible que celle dØcoulant des tests univariØs. Intuitivement, k ne doit pas Œtre trop faible pour que
l￿ hypothŁse nulle du test en panel puisse Œtre e⁄ectivement rejetØe.
276.2 Tests de cointØgration
Les tests de cointØgration proposØs par Pedroni (2000) sont traditionnellement utilisØs dans les travaux
empiriques sur des panels de pays. Toutefois, Banerjee et al. (2004) ont montrØ que ces tests prØsentent
des distorsions si l￿ hypothŁse d￿ indØpendance inter-individuelle n￿ est pas vØri￿Øe. En e⁄et, en prØsence de
dØpendance entre individus, le risque de premiŁre espŁce devient plus ØlevØ que la probabilitØ nominale.
Ceci conduit les tests traditionnels ￿ rejeter ￿ tort l￿ hypothŁse nulle d￿ absence de cointØgration. Banerjee et
al. (2004) prennent en compte et modØlisent la dØpendance inter-individuelle par un ou plusieurs facteurs
communs inobservables Ft
27. Ainsi, le rØsidu de (37) s￿ Øcrit sous la forme :
zi;t = ￿
0
iFt + ui;t (13)
Oø ui;t est la composante idiosyncrasique.
Le test de cointØgration repose sur une extension de la mØthode PANIC (Bai et Ng, 2004) proposØe par
Banerjee et Carrion-i-Silvestre (2006). Nous testons l￿ hypothŁse nulle de non cointØgration contre l￿ hypothŁse
alternative de cointØgration avec r facteurs communs. La mØthode PANIC est tout d￿ abord appliquØe sur les
rØsidus de fa￿on ￿ extraire les facteurs communs28. Ensuite, Banerjee et Carrion-i-Silvestre (2006) testent
l￿ hypothŁse nulle de non cointØgration en utilisant la statistique ADF appliquØe sur les rØsidus ui;t.
Soit la rØgression ADF sur les rØsidus ^ ui;t :
￿^ ui;t = ￿i^ ui;t￿1 +
k X
j=1
￿i;j￿^ ui;t￿j + "i;t (14)
Par la suite, les tests ADF individuels sur les rØsidus sont "poolØs" pour obtenir la statistique pseudo-t
ADF^ u :




Cette statistique converge vers une distribution normale standard. Les rØsultats obtenus sont prØsentØs dans
le tableau 10. La non-cointØgration entre les taux dØbiteurs et le taux de marchØ est rejetØe. Contrairement
￿ l￿ approche banque par banque oø la non-cointØgration Øtait acceptØe pour une fraction ØlevØe de banques,
ce test permet ainsi de mettre en Øvidence, dans la double dimension des donnØes de panel, une relation
de cointØgration entre les taux dØbiteurs et le taux de marchØ gr￿ce ￿ la prise en compte explicite de la
dØpendance inter individuelle.
27Il s￿ agit d￿ une dØpendance "forte" par opposition ￿ une dØpendance dite "faible" associØe ￿ une matrice de corrØlation
spatiale au sens de Pesaran (2003).
28Le BIC modi￿Ø par Bai et Ng (2002) est utilisØ pour estimer le nombre de facteurs communs (^ r).
28Tableau 10 : Test de cointegration en panel avec dØpendance inter-individuelle (Banerjee et al., 2006)29
ModŁle sans rupture H0 : non cointegration
Compartiment Pseudo-t ADF^ u
c p-value
CrØdits ￿ la consommation -29,03 0,00
CrØdits ￿ l￿ habitat -42,66 0,00
CrØdits aux SNF -97,71 0,00
6.3 Le modŁle
Nous revenons dans cette section sur les deux di¢ cultØs importantes rencontrØes lors des Øtapes prØcØdentes.
Tout d￿ abord, l￿ absence de cointØgration entre taux dØbiteur et taux de marchØ relevØe lors des estimations
individuelles pour une proportion signi￿cative de banques indique clairement un problŁme de variable omise
pour l￿ estimation des pass-through de long terme. Ceci s￿ explique essentiellement par la relative inertie des
taux de marchØ au dØbut de la pØriode, alors que les taux dØbiteurs moyens poursuivent leur baisse jusqu￿ en
2005. Il n￿ est donc pas surprenant qu￿ une relation linØaire entre ces deux variables ne su¢ se pas ￿ rendre
compte de la dynamique des taux dØbiteurs pour un grand nombre d￿ Øtablissements. Notre objectif n￿ est
cependant pas d￿ estimer un modŁle intØgrant, outre le taux de marchØ, toutes les variables pertinentes30
pour l￿ Øtude des taux dØbiteurs. Au contraire, dans notre approche, les variables omises sont des paramŁtres
de nuisance que nous reprØsentons sous la forme de facteurs inobservables. Le modŁle augmentØ s￿ Øcrit :
8i, rd
i;t = ￿i + ￿rm
t + ￿
0
iFt + ui;t (16)
avec Ft vecteur de r facteurs communs dont l￿ un au moins est I(1), et ui;t la composante idiosyncrasique.
Les facteurs I(1) ne sont pas cointØgrØs entre eux et ne cointŁgrent pas non plus avec le taux de marchØ
(rm
t ): Nous nous appuyons ici sur les rØsultats des estimations individuelles, mais le test de cointØgration
sur donnØes de panel (cf. section 6.2) est cohØrent avec cette analyse, puisqu￿ il rejette l￿ hypothŁse nulle au
pro￿t d￿ un modŁle de cointØgration comportant au moins un facteur commun. En outre, les banques pour
lesquelles la cointØgration Øtait acceptØe par le test individuel entre rd et rm devraient avoir un poids ’ 0
dans le vecteur ￿i relativement aux facteurs I(1).
Le second point problØmatique de l￿ analyse univariØe rØside dans l￿ hypothŁse implicite d￿ absence de
dØpendance dans la dimension individuelle. Or, le marchØ bancaire prØsente une forte hØtØrogØnØitØ due
notamment ￿ des stratØgies d￿ implantation di⁄ØrenciØes. Les e⁄ets de concurrence peuvent entra￿ner une
interdØpendance entre les comportements bancaires. Cette dØpendance peut Œtre forte si elle a⁄ecte tous
les Øtablissements ￿ des degrØs divers, auquel cas elle peut Œtre modØlisØe l￿ encore sous forme de facteurs
communs inobservables. Elle peut Øgalement Œtre faible, de type spatial : on dØ￿nit alors une matrice
d￿ interaction qui dØ￿nit, pour chaque banque, son voisinage formØ des Øtablissements avec lesquelles elle
29Nous remercions Anindya Banerjee et Josep Llu￿s Carrion-i- Silvestre pour nous avoir fournit leurs programmes Gauss.
30En outre, ces variables ne sont pas forcØment disponibles ni mŒme clairement dØ￿nies (e⁄ets de la concurrence, de la
concentration, etc.).
29rentre en interaction, dans notre contexte, en concurrence. Cette forme de dØpendance est la plus coßteuse
en termes de modØlisation : on se contentera donc de traiter de la dØpendance forte. Pour illustrer ce point,
on teste l￿ existence d￿ une dØpendance inter-individuelle entre les rØsidus individuels des relations de long
terme obtenues banque par banque (on se restreint donc ￿ la population des banques "cointØgrantes"). On
utilise le test "CD" (Pesaran, 2004) qui possŁde de bonnes propriØtØs asymptotiques lorsque T est "petit"
et N "grand". Pesaran (2004), montre en e⁄et que sous l￿ hypothŁse nulle d￿ absence de dØpendance inter-














Les ^ ￿i;j reprØsentent les coe¢ cients de corrØlation croisØs des rØsidus31.
Un indicateur alternatif purement descriptif, le coe¢ cient de corrØlation intra-classe peut-Œtre Øgalement
calculØ. Cet indicateur repose sur l￿ hypothŁse que les rØsidus zi;t de long terme ont, ￿ t ￿xØ, une variance


















L￿ hypothŁse nulle d￿ absence de dØpendance inter-individuelle est rejetØe pour les trois compartiments de
marchØ (cf. Tableau 11). De fa￿on analogue, la corrØlation intra-classe est forte.
Tableau 11 : DØpendance entre banque : Tests de Pesaran (2004) et CorrØlation intra-classe
RØsidus de long terme CrØdits ￿ la consommation CrØdits ￿ l￿ habitat CrØdits aux SNF
Statistiques CD 38,19 38,94 31,24
p-values 0,00 0,00 0,00
Coe¢ cients de corrØlation intra-classe ^ ￿ 0,36 0,30 0,52
La prØsence de dØpendance inter-individuelle conduit ￿ Øcrire le modŁle augmentØ suivant :
Pour i 2 C; rd
i;t = ￿i + ￿rm
t + ￿
0
iFt + ui;t (19)
avec C l￿ ensemble des banques "cointØgrantes"32. On voit maintenant que (19) est contenu dans (16),
modŁle dont nous abordons maintenant l￿ estimation33.
31Sous l￿ hypothŁse nulle, les ui;t sont supposØs i.i.d. dans les dimensions temporelle et individuelle; sous l￿ alternative, les ui;t
peuvent Œtre corrØlØs entre individus mais pas dans la dimension temporelle.
32La contrepartie d￿ un modŁle s￿ appliquant ￿ l￿ ensemble de la population est Øvidemment de ￿xer un coe¢ cient de pass-
through ￿ uniforme. On pourrait envisager un modŁle dans lequel ￿ ￿ ￿i la seule dimension commune Øtant apportØe par le
facteur Ft: Cette piste n￿ est pas poursuivie ici.
33Les programmes ont ØtØ rØalisØs avec le logiciel SAS V8.
306.4 Estimation
DØtermination du nombre de facteurs
Nous procØdons comme suit : on estime d￿ abord le nombre r de facteurs communs. Pour cela, nous ne
travaillons pas sur le rØsidu ui;t car il est inobservable, mais directement sur rd
i;t : cette variable comporte
exactement r0 = r+1 facteurs. L￿ idØe est alors d￿ estimer le nombre total de facteurs communs (stationnaires
et non-stationnaires) ￿ partir de la variable en di⁄Ørence ￿rd
i;t avec la mØthode PANIC de Bai et Ng (2004),
puis d￿ estimer parmi ces r0 facteurs le nombre de facteurs I(1), soit r1: Le nombre de facteurs inobservables
est 34 :
r = r1 ￿ 1
L￿ estimation du nombre de facteurs s￿ e⁄ectue sur la base de critŁres d￿ information. A l￿ instar de Ba￿ et Ng
(2004), nous privilØgions les critŁres IC1, IC2, PC1 et PC2.
Tableau 12: CritŁres d￿ information sur les taux en di⁄Ørences premiŁres
Compartiments IC1 IC2 IC3 PC1 PC2 PC3 BIC3
CrØdits ￿ la Consommation 2 2 3 3 2 3 1
CrØdits ￿ l￿ habitat 3 3 3 3 3 3 2
CrØdits aux SNF 3 1 3 3 2 3 1
Tests de stationnaritØ sur les facteurs communs
Le test MQc
c(m) proposØ par Bai et Ng (2004) est mis en oeuvre pour dØterminer le nombre de tendances
communes dans le vecteur des facteurs communs identi￿Øs dans l￿ Øtape prØcØdente. Les statistiques obtenues
sont fournies dans le tableau 15 pour chaque valeur de r1 avec les valeurs critiques aux seuils de 1%, 5% et
10%. Les rØsultats indiquent la prØsence de deux tendances communes pour les trois compartiments.
Tableau 13 : RØsultats du test de stationnaritØ des facteurs communs
r Consommation Habitat SNF 1% 5% 10%
1 -48.07 -39.76 -53.50 -20.15 -13.73 -11.02
2 -16.67 -24.39 -30.12 -31.62 -23.53 -19.92
A titre de vØri￿cation, on peut estimer directement le nombre de facteurs communs I(1) ￿ partir de la
variable en niveau rd
i;t: La mØthodologie est similaire, et repose sur les critŁres modi￿Øs dØnommØs IPC1,
IPC2 et IPC3. L￿ existence de deux tendances communes I(1) est con￿rmØe par les trois critŁres.
Tableau 14: CritŁres d￿ information sur les taux en niveau (estimation de r)
Compartiments IPC1 IPC2 IPC3
CrØdits ￿ la Consommation 2 2 2
CrØdits ￿ l￿ habitat 2 2 2
CrØdits aux SNF 2 2 2
34Rappelons que le taux de marchØ Øtant I(1), il ￿gure automatiquement parmi les facteurs.
31En considØrant que l￿ une des tendances communes est reprØsentØe par le taux de marchØ, nous aboutis-
sons ￿ un modŁle incluant un seul facteur commun inobservable I(1), et Øventuellement un second facteur
stationnaire. Notre stratØgie est maintenant la suivante : on estime le modŁle incluant seulement un fac-
teur I(1), puis on s￿ assure que la corrØlation inter-individuelle de la composante idiosyncratique est devenue
d￿ ampleur nØgligeable. En e⁄et, il serait thØoriquement possible d￿ estimer les deux facteurs simultanØment,
mais les tentatives e⁄ectuØes dans cette direction n￿ ont pas produit de rØsultats concluants. La mØthode
d￿ estimation appara￿t en fait trŁs fragile lorsque l￿ espace des facteurs n￿ est pas ØquilibrØ, c￿ est-￿-dire, lorsqu￿ il
comporte ￿ la fois des facteurs stationnaires et non-stationnaires.
Estimation en panel avec prise en compte de la tendance commune
Nous estimons simultanØment les paramŁtres factoriels (￿i;Ft) ainsi que le coe¢ cient de pass-through ￿:
Pour cela, nous avons recours ￿ une procØdure d￿ estimation qui tient compte d￿ une spØci￿citØ importante
du modŁle : la variable "explicative" rm
t ne dØpend pas de i, ce qui Ølimine par exemple la procØdure
proposØe par Westerlund (2007). La procØdure repose sur l￿ approche Within pour Øliminer les e⁄ets ￿xes
￿i, la correction Fully-Modi￿ed pour corriger l￿ endogØnØitØ des rØgresseurs et l￿ autocorrØlation des rØsidus
(cf. Annexe 5), ainsi qu￿ une dØmarche itØrative pour estimer tous les paramŁtres. L￿ estimateur Cup-FM
(Continuously Updated Fully Modi￿ed) proposØ par Bai, Kao et Ng (2006) rØsulte de la maximisation des






Le passage de l￿ itØration J ￿ l￿ itØration J + 1 s￿ e⁄ectue comme suit :
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On calcule Øgalement pour chaque itØration la variance rØsiduelle (
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< " = 10￿10
Les estimateurs convergent ￿ la vitesse T
p
n dŁs lors que n et T ! +1: Ils sont asymptotiquement gaussiens
sous l￿ hypothŁse supplØmentaire n/T ! 0. Toutefois, dans la mesure oø notre base vØri￿e plut￿t n "grand"
32par rapport ￿ T, les Øcart-types des estimateurs doivent Œtre interprØtØs avec prudence. On obtient alors les
rØsultats suivants :
Tableau 15: Coe¢ cients de pass-through, ensemble des banques
ParamŁtres Compartiment
SNF Habitat Consommation
Pass through : b ￿ 0,73 0,71 0,94
Ecart-type de ￿ : ￿b ￿ 0,09 0,15 0,11
Ecart-type rØsiduel : b ￿ 0,24 0,41 0,44
Ces estimations sont globalement cohØrentes avec celles des Øtudes disponibles. ￿ partir des estimations
sur donnØes individuelles entre 1987 et 1992 pour la France, Sevestre et Baumel (2000) obtiennent une
Øvaluation de l￿ impact d￿ une modi￿cation du taux directeur de la Banque de France d￿ un point Øgale ￿ 0.8.
Nous vØri￿ons Øgalement que la modØlisation retenue a permis d￿ Øliminer les problŁmes de spØci￿cation
du modŁle ￿ l￿ origine de l￿ introduction d￿ un facteur inobservable. Dans ce but, on examine la corrØlation
inter-individuelle qui subsiste entre les composantes rØsiduelles within
:
ui;t: Les rØsultats prØsentØs dans le
Tableau 18 montrent que cette corrØlation a disparu pour les crØdits ￿ l￿ habitat, tandis que pour les autres
types de crØdit, elle est en forte diminution. Nous en concluons donc qu￿ il n￿ est pas nØcessaire, dans le cadre
de l￿ estimation du pass-through, d￿ estimer un facteur stationnaire supplØmentaire35.
Tableau 16 : DØpendance entre banque : Tests de Pesaran (2004) et CorrØlation intra-classe
RØsidus de long terme CrØdits ￿ la conso CrØdits ￿ l￿ habitat CrØdits aux SNF
Statistiques CD 3.04 1.36 3.54
p-values36 0.00 0.17 0.00
Coe¢ cients de corrØlation intra-classe ^ ￿ 0.014 0.009 0.021
Si les crØdits ￿ la consommation a¢ chent toujours le degrØ de transmission le plus ØlevØ, les deux autres
compartiments prØsentent des coe¢ cients proches de 0,7 avec la particularitØ pour les SNF d￿ Œtre revu ￿
la baisse par rapport aux estimations ￿gurant dans le tableau 7. Toutefois, la prØcision des estimateurs,
mesurØe par l￿ Øcart-type, indique que les deux jeux de coe¢ cients ne sont pas contradictoires, alors mŒme
que le pØrimŁtre des banques utilisØes di⁄Łre entre les deux calculs : ensemble de la population bancaire vs
banques vØri￿ant une relation de cointØgration entre taux dØbiteur et taux de marchØ.
Les facteurs communs sont reprØsentØs dans les graphiques ci-dessous (en bas, ￿ gauche), avec la trajec-
toire du taux dØbiteur moyen37 (en haut), et le taux de marchØ (en bas, ￿ droite). Le facteur commun capte
35Les estimateurs demeurent en e⁄et convergents en prØsence d￿ une corrØlation inter-individuelle limitØe et non-persistante
pour la composante idiosyncratique.
36Les p-value se rØfŁrent ￿ un test bilatØral.
37Ce taux est une moyenne simple des taux individuels : il n￿ est donc pas directement comparable aux taux pondØrØs di⁄usØs
par ailleurs.
33pour l￿ essentiel la baisse des taux dØbiteurs sur le dØbut de la pØriode qui n￿ est pas retracØe par le taux de
marchØ. Pour les crØdits ￿ l￿ habitat, cette pØriode couvre l￿ annØe 2003. Par la suite, le facteur prØsente une
dynamique plus plate, de type stationnaire.
La baisse persistante des taux dØbiteurs en dØbut de pØriode pourrait s￿ expliquer par la concurrence au
sein du secteur bancaire qui constituerait un premier facteur d￿ assouplissement des conditions de ￿nancement
(cf. Revue de StabilitØ FinanciŁre, juin 2005). Les rØsultats de l￿ EnquŒte trimestrielle sur la distribution
du crØdit conduite par la Banque de France accrØditent cette hypothŁse en mettant en Øvidence au cours de
cette pØriode une forte contribution de la pression concurrentielle ￿ l￿ assouplissement des critŁres d￿ octroi
du crØdit, et simultanØment, une rØduction des marges pour la majoritØ des crØdits.
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366.5 Prise en compte de l￿ e⁄et taille
Dans le modŁle (16), chaque individu re￿oit le mŒme poids lors de la maximisation de la vraisemblance : les
grandes banques comptent alors autant que les petites. Si la taille de l￿ Øtablissement joue un r￿le dans le
processus de transmission, la non-pondØration est de nature ￿ fragiliser l￿ interprØtation du coe¢ cient agrØgØ
￿:
En l￿ absence de rØsultats thØoriques dØcrivant le comportement des fonctions de vraisemblances pondØrØes
dans le cadre de modŁles de panel, le problŁme peut Œtre abordØ de plusieurs fa￿ons. L￿ approche retenue par
Lacroix (2006) consiste ￿ recrØer un Øchantillon d￿ observations indØpendantes et Øqui-distribuØes (i.i.d.) en
tirant avec remise un nouvel Øchantillon de banques ￿ partir de l￿ Øchantillon observØ, puis extrapolØ selon une
variable de pondØration pertinente (le total de bilan ou un encours total de crØdit). Cette piste n￿ a pas ØtØ
suivie, car elle suppose de tester la sensibilitØ des rØsultats ￿ l￿ Øchantillon particulier obtenu. Nous choisissons
plut￿t d￿ estimer le modŁle sur la sous-population des banques appartenant ￿ l￿ un des six plus grands groupes
: CrØdit-Mutuel, Banques Populaires, CrØdit Agricole, SociØtØ gØnØrale, Caisse d￿ Epargne et BNP-Paribas.
Cette dØ￿nition des "grandes banques" nous appara￿t pertinente car les contraintes de re￿nancement et de
liquiditØ ne jouent pas de la mŒme maniŁre pour un petit Øtablissement selon qu￿ il est indØpendant oø qu￿ il
appartient ￿ un groupe important. En outre, cette stratØgie permet de conserver un panel de taille su¢ sante
dans la dimension individuelle et de mettre en oeuvre la mŒme procØdure d￿ estimation.
Tableau 17 : Coe¢ cients de pass-through, "grandes" banques
ParamŁtres Compartiment
SNF Habitat Consommation
Pass through : b ￿ 0,72 0,51 1,18
Ecart-type de ￿ : ￿b ￿ 0,22 0,07 0,20
Ecart-type rØsiduel : b ￿ 0,37 0,24 0,40
Par rapport aux rØsultats obtenus pour l￿ ensemble de la population (cf. Tableau 15), les estimations
sont moins prØcises pour les crØdits aux SNF et ￿ la consommation. Pour ces deux marchØs, et compte tenu
des Øcart-types, les ordres de grandeur sont comparables entre la population totale et la sous-population des
grandes banques : l￿ e⁄et taille ne peut ici Œtre mis en Øvidence. En revanche, les rØsultats sont di⁄Ørents pour
les crØdits ￿ l￿ habitat : les banques adossØes ￿ des groupes importants prØsentent un pass-through de long
terme plus faible. Autrement dit, sur la pØriode ØtudiØe, les petites banques rØagiraient plus fortement aux
mouvements de taux. Ce rØsultat vient prØciser l￿ analyse de la section 5.3 dans laquelle aucun lien probant
entre le total de bilan et le coe¢ cient de pass-through individuel n￿ avait pu Œtre mis en Øvidence.
377 Conclusion
L￿ objectif de cette Øtude Øtait d￿ Øtudier le comportement de tari￿cation des crØdits bancaires suite ￿ une
variation du taux d￿ intØrŒt, ￿ partir d￿ un panel de 170 banques sur la pØriode 2003-2007. Les rØsultats
suggŁrent tout d￿ abord une forte hØtØrogØnØitØ des comportements de ￿xation de taux entre les banques
selon le compartiment de marchØ, la taille et la catØgorie juridique. Avec l￿ approche univariØe, l￿ ØlasticitØ
du taux dØbiteur aux taux de marchØ est de l￿ ordre de 0,5 ￿ court terme et de 0,8 ￿ long terme. En outre,
suite ￿ un choc sur les taux de marchØ, le dØlai de convergence des taux dØbiteurs est de 9 ￿ 15 mois selon le
segment de marchØ considØrØ. Pour sa part, le coe¢ cient de pass-through ￿ long terme issu du modŁle ￿ e⁄ets
￿xes sur donnØes de panel prenant en compte la dØpendance inter-individuelle est proche de 0,9 pour les
crØdits ￿ la consommation et de 0,7 pour les crØdits aux SNF et ￿ l￿ habitat. De plus, l￿ inclusion d￿ un facteur
commun non stationnaire dans le modŁle permet de rendre compte de la baisse des taux dØbiteurs en 2003
qui ne peut Œtre expliquØe par le taux de marchØ. En e⁄et, durant cette pØriode, la pression concurrentielle
a contribuØ ￿ assouplir les conditions d￿ octroi de crØdit. Au total, ces estimations mettent en Øvidence un
pass-through incomplet ￿ long terme.
Plusieurs prolongements pourraient Œtre envisagØs. Tout d￿ abord, une piste consisterait, en utilisant la
base de donnØes MIR, ￿ di⁄Ørencier les crØdits suivant les critŁres de durØe initiale et de nature, ￿xe ou
variable du taux, et ￿ examiner comment la rØpartition du portefeuille des banques entre ces catØgories se
dØforme dans le temps. En￿n, la prise en compte de la phase de baisse des taux entamØe avant 2003 et
l￿ ajout des derniers "points" de l￿ annØe 2007 permettrait d￿ Øtudier l￿ asymØtrie du pass-through en fonction
du cycle des taux. Dans cette optique, prendre en compte la modi￿cation des comportements de ￿xation
des taux ￿ la suite des turbulences intervenues durant l￿ ØtØ 2007 sur le marchØ monØtaire semble nØcessaire
et pertinent.
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428 Annexes
8.1 Traitements
L￿ interpolation des valeurs manquantes et la correction des points atypiques sont rØalisØes avec le module
Tramo du logiciel Tramo-Seats, pour les sØries qui comportent un maximum de 16 observations manquantes
sur la totalitØ de la pØriode. Au-del￿ de ce seuil, les sØries concernØes ont ØtØ retirØes de l￿ Øchantillon38.
Interpolation des valeurs manquantes
L￿ interpolation s￿ e⁄ectue en deux Øtapes. Lors de la premiŁre Øtape, les valeurs manquantes sont rem-
placØes par la somme des deux observations adjacentes. Elles sont ensuite identi￿Øes ￿ des points extrŒmes,
et corrigØes dans une seconde Øtape. Pour une valeur manquante donnØe, la valeur interpolØe est alors
Øgale ￿ la di⁄Ørence entre la valeur prØliminaire imputØe et le paramŁtre estimØ du point atypique additif
correspondant.
DØtection et correction des points atypiques
La procØdure, conduite sur les sØries stationnaires (les sØries non stationnaires sont automatiquement
traitØes en di⁄Ørence premiŁre par TRAMO), permet de dØtecter et de corriger de tous les types d￿ outliers:
points atypiques additifs, changements transitoires, changements structurels, innovative outliers. Cependant,
en pratique, les di⁄Ørentes options qui existent sous TRAMO pour automatiser la dØtection et la correction
des points atypiques ne permettent pas de choisir librement le type d￿ outliers que l￿ on souhaite corriger. Ces
options, au nombre de 4, prennent en e⁄et la forme de "package" qui regroupent au moins 2 types d￿ outliers
et, parmi elles, seule une option o⁄re la possibilitØ de ne pas corriger des changements structurels. Ainsi,
pour ne pas modi￿er le niveau des sØries de taux, on opte pour une correction groupØe des points atypiques
additifs et des changements transitoires. Toutefois, on ne corrige en fait que les points atypiques additifs,
c￿ est ￿ dire les perturbations ponctuelles, n￿ ayant pas d￿ impact sur les valeurs des mois suivants. Les points
atypiques sont identi￿Øs lors d￿ une procØdure de dØtection sØquentielle qui se dØcompose en deux boucles
imbriquØes.




￿kdkt + xt (22)
avec dkt ensemble de variables d￿ intervention (Box et Tiao, 1975) de type "AO", soit dkt = 1 si t = k et 0
sinon; xt est un processus ARIMA :
￿(B)￿12(B12)(1 ￿ B)
d ￿
1 ￿ B12￿d12 xt = ￿(B)￿12(B12)at (23)
B est l￿ opØrateur retard, ￿; ￿;￿12; ￿12 sont les polyn￿mes moyenne-mobile d￿ ordres respectifs p,q;ps;qs et at
est un bruit blanc de variance ￿2
a.
3817 ont ØtØ sØries supprimØes pour le crØdit aux sociØtØs non ￿nanciŁres, 9 pour le crØdit ￿ l￿ habitat et 12 pour le crØdit
￿ la consommation. Les banques supprimØes reprØsentent moins de 2 % de part de marchØ pour les crØdits aux sociØtØs non
￿nanciŁres et ￿ l￿ habitat et moins de 0,1 % pour les crØdits ￿ la consommation.
43Dans la boucle "externe" on estime, sous l￿ hypothŁse d￿ absence de points atypiques, le modŁle ARIMA.
Une procØdure sØquentielle, reposant sur un critŁre d￿ information (BIC), permet d￿ identi￿er le meilleur mod-
Łle possible parmi d;p;q ￿ 3 (partie rØguliŁre) et ds;ps;qs ￿ 2 (partie saisonniŁre). La boucle "interne" met
en ￿uvre la procØdure de Tsay(1996) pour la dØtection des points atypiques. Elle est elle-mŒme constituØe
de deux Øtapes. La premiŁre Øtape consiste ￿ dØtecter les outliers un par un, la seconde Øtape ne conserve
que les plus signi￿catifs.
Etape 1 : identi￿cation des points atypiques signi￿catifs
Les rØsidus de l￿ estimation externe permettent de calculer des statistiques de test (ratios de vraisemblance
par rapport au modŁle sans outliers) associØes aux variables d￿ intervention modØlisant les points atypiques
additifs, pour chacune des observations. On considŁre comme « aberrant » le point dont la statistique de
test dØpasse le plus la valeur critique. Lorsqu￿ un outlier est dØtectØ, les donnØes sont corrigØes de son e⁄et
et on rØitŁre le processus jusqu￿ ￿ ce qu￿ aucun point atypique ne soit identi￿Ø. On retourne alors ￿ la boucle
externe et le modŁle ARMA est rØ-estimØ. La boucle interne de dØtection est ￿ nouveau mise en ￿uvre et
ainsi de suite jusqu￿ ￿ ce qu￿ aucun outlier ne soit dØtectØ.
Etape 2 : suppression des points atypiques non signi￿catifs
Les e⁄ets des points atypiques modØlisØs comme des variables d￿ intervention sont estimØs et standardisØs.
Les valeurs de ces statistiques sont comparØes avec les mŒmes valeurs critiques que lors de l￿ Øtape 1. Parmi
les points dont la statistique est infØrieure au seuil critique, celui dont la statistique est la plus petite est
considØrØ comme fallacieux et est retirØ de la rØgression. Le processus est rØpØtØ jusqu￿ ￿ ce que toutes
les t-value soient supØrieures ￿ la valeur critique. La sØrie est alors ￿ltrØe des e⁄ets des outliers restants.
L￿ itØration retourne ensuite ￿ la boucle externe puis ￿ l￿ Øtape 1 de dØtection etc. L￿ algorithme s￿ arrŒte lorsqu￿
il n￿ y a plus de point atypique dØtectØ et supprimØ. La sØrie ￿ltrØe est corrigØe des e⁄ets des points atypiques
identi￿Øs :
zk = xk ￿ ^ ￿k (24)
DØtection et correction des changements structurels
La procØdure de dØtection des points atypiques sous TRAMO est Øgalement utilisØe dans le cadre de la
recherche de dates de rupture. L￿ option de TRAMO qui permet la correction des valeurs atypiques additives,
des changements transitoires et des changements structurels a ØtØ mise en oeuvre sur les sØries corrigØes.
Ainsi, sur ces sØries, seules des ruptures de niveau ont ØtØ dØtectØes et corrigØes. La mØthode utilisØe est
identique au cas prØcØdent, avec une modØlisation appropriØe pour le changement structurel oø la variable
d￿ intervention dkt est de type "LS", c￿ est ￿ dire, dkt = 1ft￿kg.
448.2 Illustration graphique des traitements rØalisØs avec TRAMO
Lecture : Graphiques sØrie "a" : sØries d￿ origine, Graphiques sØrie "b" : sØries corrigØes. Au sein de la sØrie
"b", le graphique comporte la sØrie interpolØe (courbe en trait interrompu), et la sØrie ￿nale corrigØe des
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Fig: Crédits auxsnf - Série snf_11468 corrigée par Tramo
458.3 Statistiques descriptives
Taux d￿ intØrŒt moyen selon la taille (2003-2007)
Consommation Moyenne Écart-type Médiane Minimum Maximum Obs.
Taille "petite" 6.12 1.15 5.90 3.26 13.00 750
Taille "moyenne" 5.69 1.21 5.47 2.18 13.97 4650
Taille "grande" 5.22 0.91 5.23 3.01 8.15 1250
Total 5.65 1.18 5.49 2.18 13.97 6650
SNF Moyenne Écart-type Médiane Minimum Maximum Obs.
Taille "petite" 4.78 1.32 4.57 1.64 9.71 1000
Taille "moyenne" 4.19 1.14 4.00 1.69 11.79 5350
Taille "grande" 3.68 0.69 3.67 1.98 6.30 1650
Total 4.15 1.13 3.97 1.64 11.79 8000
Habitat Moyenne Écart-type Médiane Minimum Maximum Obs.
Taille "petite" 4.58 0.81 4.43 2.96 7.96 800
Taille "moyenne" 4.00 0.44 3.96 2.46 6.85 3900
Taille "grande" 3.97 0.68 3.88 2.11 7.96 1350
Total 4.07 0.59 3.98 2.11 7.96 6050
Taux d￿ intØrŒt moyen selon la catØgorie juridique (2003-2007)
Consommation Moyenne Écart-type Médiane Minimum Maximum Obs.
Banques 5.84 1.59 5.64 2.18 13.97 2000
Banques mutualistes ou coopératives 5.40 0.68 5.37 2.96 8.25 3800
Sociétés financières 6.53 1.30 6.44 3.37 10.05 800
Divers 3.57 0.42 3.47 3.05 4.83 50
Total 5.65 1.18 5.49 2.18 13.97 6650
SNF Moyenne Écart-type Médiane Minimum Maximum Obs.
Banques 4.22 1.50 3.90 1.69 11.79 2993
Banques mutualistes ou coopératives 4.02 0.65 3.96 1.98 7.75 3700
Sociétés financières 4.43 1.17 4.20 1.64 8.49 1250
Institutions financières spéciliasées 4.39 0.34 4.54 3.77 4.78 7
Divers 3.44 0.29 3.41 2.88 4.14 50
Total 4.15 1.13 3.97 1.64 11.79 8000
Habitat Moyenne Écart-type Médiane Minimum Maximum Obs.
Banques 4.19 0.81 4.02 2.11 7.96 1850
Banques mutualistes ou coopératives 4.00 0.44 3.96 2.46 6.85 3800
Sociétés financières 4.18 0.58 4.06 3.16 7.19 400
Total 4.07 0.59 3.98 2.11 7.96 6050
468.4 Distribution des ØlasticitØs de court terme et de long terme
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Graphique b: Distribution des pass-through de court terme par compartiment de marchØ
47Graphique c : Distributions des forces de rappel ￿i par compartiment de marchØ
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488.5 Estimateurs "fully modi￿ed"
Estimateur "Fully Modi￿ed Ordinary Least Squares" sur sØries temporelles
On considŁre la relation de cointØgration :
yt = ￿xt + u1t (25)
et ￿xt = u2t (26)
avec u1t ￿ I(0) et xt ￿ I(1): En particulier, xt ne comporte pas de trend dØterministes.
￿t = (u1t;u2t)0:et ￿t ￿ iid(0;￿ij) oø ￿ij est dØ￿nie par :
E(￿t￿0








Lorsque les regresseurs sont non-stationnaires, les estimateurs MCO sont convergents mais la loi asymp-
totique prØsente des paramŁtres de nuisance. Le biais d￿ endogØnØitØ de long terme provient de la non nullitØ
de ￿12. Aussi, pour corriger ce biais, et a￿n d￿ assurer que la loi limite est du type mØlange de lois normales,
construit l￿ estimateur fmols:














t = yt ￿ ^ ￿12^ ￿
￿1















1k) (correction semi-paramØtrique pour endogØnØitØ des rØgresseurs).
On a alors :























La loi limite ￿gurant dans (29) est un mØlange de gaussiennes car les Browniens B1:2 et B2 sont in-
dØpendants. Il en rØsulte que les tests de spØci￿cation usuels (student notamment) sont valides pour cet
estimateur.
49Estimateur "Fully Modi￿ed Ordinary Least Squares" sur donnØes de panel
Les rØsultats ci dessous sont prØsentØs ￿ partir de Kao, Chiang, Chen (2000). On considŁre le modŁle ￿
e⁄et ￿xe suivant oø yi;t et cointØgrØ avec xi;t: Sous l￿ hypothŁse d￿ indØpendance entre individus :
yi;t = ￿i + ￿i;t + ui;t; i = 1;:::;N; t = 1;:::;T (30)
et ￿xi;t = vi;t (31)
avec ui;t ￿ I(0) et xi;t ￿ I(1)
￿t = (ui;t;vi;t)0:et ￿t ￿ iid(0;￿) oø ￿ la matrice de long terme, supposØe constante d￿ un individu ￿










































(xi;t ￿ ￿ xi)^ y
+






i;t = yi;t ￿ ^ ￿uv^ ￿￿1
uv ￿x
Le terme de correction de la corrØlation sØrielle s￿ Øcrit :
^ ￿+
vu = (^ ￿+
vu ^ ￿￿)
￿ 1





vu ￿ ^ ￿￿ ￿ ^ ￿uv^ ￿￿1
uv
oø ^ ￿+
vu et ^ ￿￿ sont des estimateurs (￿ noyau) de ￿+
vu et ￿￿
On a alors :
p
NT(^ ￿fmols ￿ ￿) ! N(0;6￿￿1
v ￿uv) (35)













508.6 SØlection du nombre optimal de retards
La mØthode de sØlection retenue pour dØterminer le nombre de retards (Pmax;Qmax;Rmax) utilise un critŁre
de sØlection qui n￿ impose pas aux retards sØlectionnØs d￿ Œtre consØcutifs et cela ne pØnalise donc pas
excessivement les modŁles avec prØsence de retards ØlevØs sans retards intermØdiaires. Le modŁle avec
(P;Q;R)=(2,12,6) est estimØ puis le test d￿ auto corrØlation des rØsidus est conduit ￿ l￿ ordre 3 (Breush-
Godfrey, 1978) sur le modŁle retenu. Si l￿ hypothŁse nulle de non auto corrØlation est rejetØe, on ajoute une
endogŁne retardØe et on rØitŁre le test (cf.schØma ci-aprŁs).
Régressions univariées avec
pmax=2, qmax=12, rmax=6
Test LM de Breush-Godfrey – Seuil 5%







Estimation de court-terme par MCO et détermination de p
A partir du modŁle obtenu ￿ l￿ issue de cette Øtape, les paramŁtres signi￿catifs sont estimØs par bootstrap
comme dØcrit ci-aprŁs.
518.7 Estimation des paramŁtres par bootstrap
Le recours au bootstrap permet de traiter les problŁmes posØs par le faible nombre d￿ observations par rapport
au nombre de variables explicatives prØsentes dans l￿ Øquation de court terme. Le bootstrap permet par la
rØplication « un trŁs grand nombre » de fois du modŁle, d￿ obtenir des estimations des Øcart-types et des
statistiques de test de signi￿cativitØ robustes. L￿ autre intØrŒt du recours au bootstrap est de rØduire le biais
des estimateurs.
Etape 1: signi￿cativitØ des paramŁtres estimØs
Pour chaque banque, l￿ infØrence statistique est menØe ￿ partir de nouveaux Øchantillons du taux dØbiteur
de la banque, eux-mŒmes obtenus aprŁs rØ- Øchantillonnage des rØsidus de court terme. Les rØsidus bootstrap
sont tirØs ￿ partir d￿ un Øchantillon initial, constituØ des rØsidus de l￿ Øquation de court terme, estimØs sur la
pØriode 1 ￿ T pour la banque i, et centrØs, a￿n de s￿ assurer que la somme des rØsidus soit nulle sur chaque
nouvel Øchantillon. N = 1000 nouveaux sous-Øchantillons de mŒme taille b Ebootstrap sont ainsi obtenus, oø
chaque b E(k) est constituØ par un tirage alØatoire (avec remise) dans l￿ Øchantillon initial. Chaque nouvelle
distribution des rØsidus obtenue, associØe aux paramŁtres initialement estimØs de l￿ Øquation de court terme,
permet de reconstruire N Øchantillons des valeurs de la variable endogŁne au cours du temps (cette dØmarche
suppose, compte tenu de la prØsence de variables endogŁnes retardØes, d￿ avoir pmax + 1 valeurs initiales
contraintes, avec pmax = 5). N Øchantillons "bootstrap" de (￿rt) = (￿r1;:::;￿rT)0 sont simulØs, ￿ partir
desquels l￿ Øquation de court-terme est N fois rØ-estimØe pour obtenir N nouveaux jeux de paramŁtres estimØs,
associØs ￿ leurs Øcarts types respectifs.










(k) estimateur boostrap du paramŁtre ￿;
b ￿ estimateur sur l￿ Øchantillon initial non "bootstrap",
b ￿￿￿
(k) Øcart-type estimØ sur l￿ Øchantillon bootstrap k associØ au paramŁtre ￿:
A partir de la distribution des (t￿
(k))N
k=1 on calcule les quantiles q ￿
2 et q1￿ ￿
2 de cette loi, avec ￿ = 10%:
Sur l￿ Øchantillon initial,
t =
b ￿ ￿ ￿
b ￿￿
,! N(0;1)
Un intervalle de con￿ance bootstrap de ￿ est:
q ￿
2 ￿




b ￿ ￿ q1￿ ￿
2 b ￿￿ ￿ ￿ ￿ b ￿ + q ￿
2 b ￿￿
52￿ 2 [ICinf;ICsup]
Si 0 2 [ICinf;ICsup] alors ￿ est non signi￿catif.
Etape 2: correction du biais des estimateurs
Sur la base des rØsultats de la premiŁre Øtape, pour chaque banque, les variables signi￿catives sont
sØlectionnØes et le modŁle contraint aux paramŁtres signi￿catifs est rØ-estimØ. Ce nouveau modŁle devient
le modŁle de rØfØrence: Un processus de bootstrap similaire ￿ celui de la premiŁre Øtape est rØitØrØ en tirant
alØatoirement dans la loi de ces rØsidus. N nouveaux Øchantillons "bootstrap" de (￿rt) = (￿r1;:::;￿rT)0
sont simulØs, ￿ partir desquels l￿ Øquation de court-terme est N fois rØ-estimØe pour obtenir N nouveaux jeux
de paramŁtres et d￿ Øcarts types bootstrap estimØs. La moyenne empirique de chaque paramŁtre sur les N











La comparaison de b ￿
￿
avec b ￿ estimØ par les MCO sur l￿ Øchantillon de rØfØrence, permet de corriger
l￿ estimateur initial de son biais b :
b = b ￿
￿
￿ b ￿
L￿ estimateur corrigØ est :
b ￿corr = 2b ￿ ￿ b ￿
￿
Comme b ￿ ￿ biais(b ￿) est sans biais pour ￿, b ￿corr = b ￿ ￿ b est dit "quasi sans biais".
538.8 RØponse ￿ un choc permanent du taux de marchØ
CrØdits ￿ l￿ habitat
CrØdits ￿ la consommation
54Mesure du dØlai de transmission suite ￿ un choc permanent du taux de marchØ
L￿ Øquation de pass-through estimØe correspond plus gØnØralement ￿ un modŁle ￿ retards ØchelonnØs
ADL(p,q) de la forme :
￿(L)rd
t = ￿0 + ￿(L)rm












= K0 + w(L)rm




Etant donnØ l￿ exogØnØitØ de rm







= wi; i = 0;1;::: (39)
1 Nous utilisons comme mesure de la transmission de la politique monØtaire le dØlai T correspondant ￿
l￿ e⁄et total du choc
PT
i=0 wi < 1. Aussi, la fonction de rØponse en fournit une reprØsentation graphique date
aprŁs date (cf. supra). L￿ e⁄et total du choc co￿ncide alors avec l￿ e⁄et de long terme.
2 En revanche, la littØrature sur le pass-through (de Bondt, 2002 - Co¢ net, 2005 inter alia) se rØfŁre
souvent au dØlai moyen d￿ ajustement. Hendry (1995) dØcrit le DMA comme ￿ un rØsumØ de la structure
des retards￿(p. 215). Hendry (1995) montre que sous certaines hypothŁses39 wi suit une loi de probabilitØ
discrŁte. L￿ espØrance de cette loi est Øgal ￿ la moyenne pondØrØe de la structure des retards :









Ces deux indicateurs donnent des rØsultats trŁs di⁄Ørents. Dans le cas d￿ un AR(1) oø w(L) = (1￿￿L)￿1,
la mesure T fournit un dØlai environ deux fois supØrieur ￿ DMA.
39(i) w(1) =
P1
i=0 wi = 1 i.e. la somme des poids peut Œtre normalisØe ￿ 1
(ii) 0 ￿ wi ￿ 1
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